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La présente recherche propose de revisiter cinq modèles d’évaluation d’actifs, soit ceux de Sharpe (1964), 
Carhart (1997), de Jagannathan et Wang (1996), de Ferson et Harvey (1999) et de Kraus et Litzenberger 
(1976). Afin de mettre l’accent sur le côté économétrique, les modèles sont évalués indépendamment selon 
deux méthodes, soit la régression de Fama et Macbeth (1973) et la méthode des moments généralisée de 
Hansen (1982). Par la suite, l’étude propose l’évaluation empirique d'un modèle multifactoriel conditionnel 
à moments supérieurs pour évaluer les rendements moyens en coupe transversale, nommé CAPM-ACS. Ce 
modèle est une tentative de combiner les principaux éléments des cinq modèles précédents. L’évaluation 
de ces modèles est portée sur les rendements provenant d’un échantillon de 80 portefeuilles de titres 
américains classés par anomalies de marché et par industrie sur la période du 1er janvier 1972 au 1er 
décembre 2014.  
Nos résultats supportent le conditionnement des bêtas des facteurs de marché, des moments supérieurs et 
du capital humain plutôt que le conditionnement des alphas. Les modèles conditionnels performent mieux 
que les modèles traditionnels et empiriques tels que Fama et French (1993), mais le facteur de momentum 
de Carhart (1997) persiste en présence de l’ensemble des facteurs testés dans ce mémoire.À cet effet, nos 
résultats soulignent un lien entre le facteur d’asymétrie et le facteur de momentum, pouvant être expliqué 
par le caractère asymétrique des portefeuilles de titres perdants et gagnants. De plus, l’ajout du capital 
humain améliore significativement la performance des modèles à capturer les variations de rendements des 
portefeuilles classés par industrie. Par rapport aux outils économétriques, nous observons un impact 
significatif des méthodes sur l’inférence statistique. Plus précisément, les mesures d’inférences sont plus 
conservatrices lorsque l’approche du GMM de Hansen (1982) est utilisée. 
Mots clés : évaluation d’actifs, CAPM, modèles conditionnels, modèles à moments supérieurs, 
GMM, facteurs empiriques, coupe transversale, capital humain.
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1. INTRODUCTION 
 
Plus de cinquante ans ont passé depuis que Sharpe (1964) a proposé le premier modèle 
d’évaluation d’actifs financiers ou « Capital Asset Pricing Model » (CAPM). Depuis, une vaste 
littérature empirique sur la validité du modèle a été développée, le consensus étant que le CAPM, 
dans sa forme traditionnelle, ne permet pas d’expliquer de façon satisfaisante les variations des 
rendements d’une firme à l’autre. Par exemple, Banz (1981) remarque que les rendements réalisés 
de titres à capitalisation boursière faible sont plus élevés que ceux prévus par le CAPM. Cette 
anomalie que nous définissons comme « l’effet de taille » n’est qu’un exemple de phénomène 
empirique qui est couramment utilisé dans la littérature pour confronter, via des tests de robustesse, 
les conclusions obtenues en appliquant le traditionnel CAPM.  
Ces résultats empiriques ont donc poussé les chercheurs à revoir les hypothèses sous-jacentes du 
CAPM et élaborer des extensions de la formulation originale, notamment en étendant le cadre 
décisionnel des investisseurs au-delà de la moyenne/variance proposé par Markowitz (1952) ou en 
relâchant l’hypothèse d’exposition et de prime de risque constante. Dans le cadre de ce mémoire, 
nous catégorisons ces extensions comme étant « CAPM à moments supérieurs » et « CAPM 
conditionnel » respectivement.  
Kraus et Litzenberger (1976) ont été les premiers à étendre le CAPM dans un cadre décisionnel à 
trois moments, soit la moyenne, la variance et l’asymétrie. Ces auteurs étaient alors motivés par 
les premières études qui rejetaient la normalité des distributions des rendements. Dans le contexte 
actuel, l’intérêt vers l’élaboration d’un modèle incorporant les moments supérieurs est motivé par 
l’accessibilité croissante de l’investissement dans les marchés émergents dont les distributions de 
rendements sont caractérisées par leur queue plus longue et plus épaisse que ce que suggère la loi 
normale [Hang et Satchell (1999)]. De plus, l’introduction de fonds d’investissement privés qui 
basent leur stratégie d’investissement sur des produits financiers exotiques dont les rendements 
dénotent une forte asymétrie, stimule le développement de mesures de performances qui tiennent 
compte des moments supérieurs [Kat et Miffre (2008)]. Finalement, les évènements récents 
concernant la crise financière de 2008 ont motivé la recherche vers une meilleure compréhension 
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des mouvements extrêmes, et donc dans la forme des queues de distributions, notamment par 
l’amélioration de mesure de risque tel que la valeur à risque (VaR) [Wilhelmsson (2009)].  
L’extension du CAPM vers une forme conditionnelle est plutôt motivée par la présence de 
prévisibilité des mouvements temporels de l’espérance des rendements des titres financiers, des 
variations de leur exposition au risque systématique (bêta) ainsi que des variations de la prime de 
risque. Rappelons que dans le contexte du CAPM traditionnel, le bêta et la prime de risque sont 
généralement considérés comme constants. Il se peut donc que la forme inconditionnelle du CAPM 
soit rejetée empiriquement alors que sa forme conditionnelle est jugée adéquate. C’est sous cette 
intuition que des auteurs comme Jagannathan et Wang (1996) et Ferson et Harvey (1999) ont 
proposé de capturer la prévisibilité des rendements et la variation des bêtas en utilisant des 
variables macroéconomiques. L’approche est alors d’utiliser des variables qui capturent 
suffisamment la prévisibilité des rendements et qui peuvent englober l’information disponible 
pertinente pour évaluer l’espérance des rendements des titres financiers. Les premiers résultats de 
cette méthodologie ont redonné espoir aux partisans du CAPM au milieu des années 90. De plus, 
cette approche conditionnelle a eu un impact important sur l’évaluation de la performacne des 
gestionnaires des fonds communs de placement, plus spécifiquement suite aux travaux de Ferson 
et Schadt (1996). 
Certains auteurs ont plutôt tenté d’élaborer des approches plus générales sous des conditions moins 
restrictives, dont la théorie d’évaluation par arbitrage ou « arbitrage pricing theory » (APT) de 
Ross (1976). Parmi les modèles qui sont compatibles à la théorie de l’APT, le modèle à trois 
facteurs proposé par Fama et French (1993) et le modèle à quatre facteurs de Carhart (1997) 
capture particulièrement l’intérêt des praticiens et académiciens, au point où il est devenu une 
référence dans la littérature financière. Certains auteurs, dont notamment Harvey et Siddique 
(2000), utilise la méthodologie de Fama et French (1993) pour développer des modèles 
conditionnels à moments supérieurs.  
Que ce soit par l’extension du CAPM ou par l’élaboration de modèles multifactoriels compatibles 
avec la théorie de l’APT, une multitude de facteurs de risque ont été proposés et testés. En effet, 
selon Harvey, Liu et Zhu (2014), plus de 315 facteurs de risque ont été proposés dans la littérature 
pour expliquer la variation en coupe transversale des rendements. Les auteurs rapportent que la 
croissance du nombre de facteurs proposés est passée d’un seul par année pour la période de 1980-
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1991 à environ 18 facteurs par année de 2004-2014. Or, les résultats de la majorité des études 
empiriques associées aux facteurs proposés suggèrent que ces facteurs sont statistiquement 
significatifs, c’est à dire qu’ils affectent l’espérance de rendement des titres financiers.  
Ce constat nous motive à revoir les facteurs proposés par cinq études marquantes de la littérature, 
soit les travaux de Sharpe (1964), Carhart (1997), Jagannathan et Wang (1996), Ferson et Harvey 
(1999) et Kraus et Litzenberger (1976). En utilisant les rendements de portefeuilles de titres 
américains, nous évaluons d’abord la performance de ces modèles séparément puis nous 
comparons les facteurs à l’intérieur d’un modèle multifactoriel général. Ainsi, il nous est possible 
de déterminer l’influence des facteurs entre eux et leur niveau de signification statistique avec et 
sans présence d’autres facteurs de risque. Pour faire suite à cette étude empirique, nous proposons 
un modèle multifactoriel, inspiré des cinq modèles, qui invoque les principales composantes de la 
modélisation conditionnelle, à moments supérieurs et multifactoriels selon l’APT.  
Puisque nous sommes concernés par l’influence des méthodes économétriques utilisées sur 
l’inférence statistique, nous proposons d’utiliser deux approches différentes, soit celle de la 
régression de Fama et Macbeth (1973) et du GMM de Hansen (1982). Pour faire suite à l’évolution 
croissante des méthodes économétriques dans l’étude empirique des marchés boursiers, les 
méthodes économétriques proposées sont évaluées avec et sans correctifs. Cette approche nous 
permet d’évaluer indirectement l’influence de la sophistication des outils économétriques dans 
l’évaluation d’actifs. 
Ce mémoire est organisé comme suit. Le deuxième chapitre est une revue de littérature portant sur 
les modèles traditionnels d’évaluation d’actifs et la modélisation basée sur les anomalies 
empiriques, sur la prévisibilité des rendements et la modélisation conditionnelle, sur la non-
normalité des rendements et la modélisation à moments supérieurs, ainsi que sur les méthodes 
économétriques utilisées pour estimer ces modèles. Le troisième et le quatrième chapitre 
contiennent les objectifs et les hypothèses de recherche respectivement. Le cinquième chapitre 
expose la méthodologie du mémoire, les sixième et septième chapitres couvrent l’analyse 
descriptive des données et les résultats empiriques du mémoire respectivement. Finalement, les 
derniers chapitres présentent les limites de l’étude et la conclusion. Les sections dédiées à la 
bibliographie, aux annexes et à un glossaire des abréviations utilisées dans ce mémoire suivent. 
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2. REVUE DE LITTÉRATURE 
 
 La littérature est large en ce qui a trait aux modèles d’évaluations d’actifs, ce qui en fait 
l’un des sujets les plus couverts en finance de marché. Et, avec raison, qui ne voudrait pas obtenir 
le modèle parfait derrière le processus de diffusion des rendements? Or, comme l’a dit Thomas Ho 
(cocréateur du modèle Ho-Lee), le modèle parfait est la réalité. L’idée est alors de trouver un 
modèle général, mais suffisamment précis afin d’obtenir une approximation de cette réalité. C’est 
ce qu’ont tenté plusieurs auteurs au cours des dernières décennies, bâtissant ainsi graduellement 
de nouveaux modèles en s’inspirant des découvertes sur les caractéristiques des rendements et sur 
l’évolution des méthodes économétriques. Ce chapitre est donc une revue partielle et ciblée de la 
littérature sur l’évolution en parallèle des modèles d’évaluation d’actifs et des méthodes 
économétriques en mettant l’emphase sur les modèles de nature empirique, conditionnelle et à 
moments supérieurs. 
2.1. Modèle d’évaluation d’actifs traditionnel 
 
Pour comprendre et modéliser un processus, il est nécessaire de simplifier ou tout simplement 
ignorer certains éléments de la réalité jugés non fondamentaux. Ainsi, un modèle peut être critiqué 
pour sa simplicité et son manque de réalisme. Or, un modèle devrait être jugé à la fois sur la 
pertinence de ses hypothèses de même que sur sa capacité à refléter adéquatement la réalité. Dans 
le contexte de l’évaluation d’actifs, les tests empiriques sont élaborés de façon à déterminer à quel 
point un modèle comme le modèle d’évaluation d’actifs financiers (CAPM) ou une autre forme 
plus générale permettent de décrire le comportement des marchés financiers. La problématique en 
est alors une d’ordre empirique, puisqu’il faut déterminer comment construire un test significatif, 
et quelle méthode économétrique devrait être appliquée. La présente section propose donc une 
revue de littérature partielle sur les modèles d’évaluation d’actifs traditionnels, notamment le 
CAPM et la théorie de l’évaluation par arbitrage (APT) et sur les tests empiriques proposés pour 
évaluer ses modèles. 
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2.1.1. Modèles d’équilibre d’évaluation d’actifs 
 
La théorie de l’évaluation d’actifs étudie la relation entre les facteurs de risque et les 
rendements, impliquant la recherche et l’identification de ce qui détermine le rendement 
excédentaire1 des actifs financiers sur les marchés. Pour expliquer les rendements excédentaires, 
plusieurs modèles ont été proposés dans la littérature. De tous ces modèles, le CAPM est non 
seulement l’un des plus connus et utilisés, mais aussi un modèle qui a été l’objet d’une multitude 
de tests empiriques et de débats entre les chercheurs. Cette sous-section propose donc une revue 
des principaux articles qui ont contribué à la création et aux tests empiriques du CAPM. 
Markowitz (1952) propose une méthode de sélection d’actifs qui se démarque de l'approche 
de maximisation de la valeur future espérée de l'actif par l’ajout d’un critère de sélection lié à une 
mesure de volatilité, soit la variance. Dans un contexte où l’investisseur a comme seul objectif de 
maximiser le rendement espéré sans tenir compte de la volatilité de ce même rendement, il n’y a 
pas d’arguments théoriques en faveur d’une quelconque diversification. L’approche de Markowitz 
(1952) inclut une mesure de variance comme critère de sélection, ce qui implique également une 
mesure de covariance entre les titres des portefeuilles. Dans cette perspective, la diversification est 
de mise puisqu'il est possible de choisir différents portefeuilles de titres qui sont non dominés par 
rapport à la relation risque-rendement. 
En effet, selon l’approche de Markowitz (1952), il existe une frontière dite efficiente où, pour 
chaque point sur la frontière, un ensemble de portefeuilles précis dominent tous les autres 
ensembles de portefeuilles pour une même espérance de rendement. Cet ensemble de portefeuilles 
porte le nom de portefeuilles efficients et ceux-ci maximisent le rendement espéré pour un niveau 
de risque donné (mesuré par la variance ou l’écart-type). Markowitz (1952) propose donc d’utiliser 
un mélange de techniques statistiques et de jugement d’experts pour déterminer le choix du 
portefeuille qui convient aux attentes de l’investisseur2. 
                                                          
1 Le rendement excédentaire est défini comme étant la différence entre le rendement d’un titre ou portefeuille et le 
taux sans risque. Voir la section 5.1 pour les mesures détaillées de ce mémoire.  
2 Il est à noter que la démonstration de Markowitz ne permet pas de vente à découvert. Cette contrainte sera reprise 
plus tard par Lintner (1965a). 
6 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Tobin (1958) propose une alternative à l’approche keynésienne pour expliquer la 
préférence en liquidité des investisseurs dans un contexte de certitude et d’incertitude. L’approche 
néoclassique conclut que les investisseurs choisiront entre deux positions opposées, soit d'investir 
la totalité du capital en monnaie ou dans un titre rapportant un intérêt futur. L’approche de Tobin 
(1958) est en lien avec les travaux de Markowitz (1952) par rapport à l'utilisation de l’espérance 
et de la variance, mais elle s’applique davantage au comportement des investisseurs face à 
l’incertitude plutôt qu’à la composition optimale d’un portefeuille de titres. Dans cette optique, 
Tobin (1958) reprend les travaux de Von Neumann et Morgenstern (1947) sur l'utilité et développe 
une théorie basée sur le niveau d’aversion au risque des investisseurs. Son approche permet de 
saisir le phénomène de diversification d’un portefeuille contenant un titre sans risque, ce qui sera 
repris dans le modèle du CAPM. 
Les travaux de Sharpe (1964) puisent leur fondement sur les conclusions de  Markowitz 
(1952) et Tobin (1958) par rapport à la sélection optimale de titres par un individu. L’innovation 
de Sharpe (1964) vient plutôt dans l’extension de la méthode de sélection d’un des portefeuilles 
efficients vers des portefeuilles composés à la fois du portefeuille de marché et d’un titre sans 
risque à l’équilibre dans un contexte d’incertitude.  
En reprenant le concept de frontière efficiente de Markowitz (1952) et les conclusions sur 
l’investissement dans un titre sans risque de Tobin (1958), Sharpe (1964) détermine qu’un 
investisseur peut pondérer sa répartition de capital de façon linéaire selon l’espérance de 
rendement et le risque d’un portefeuille qui se compose du portefeuille de marché, qui est un des 
portefeuilles dit efficients, et du titre sans risque, afin de maximiser le niveau d’utilité espéré de 
l’investisseur. Ainsi, un investisseur voulant augmenter son espérance de rendement au-delà d’un 
investissement total dans le portefeuille de marché peut emprunter (vendre à découvert) le titre 
sans risque et investir le produit de la vente dans le portefeuille de marché. 
En s’appuyant notamment sur deux conditions, soit l’homogénéité des attentes des investisseurs 
et la possibilité d’emprunter et de prêter à un même taux sans risque pour tous les investisseurs, 
                                                          
 
7 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Sharpe (1964) détermine que tous les investisseurs détiendront une combinaison du titre sans 
risque et du portefeuille de marché.  
Sharpe (1964) détermine par la suite l’implication d’un tel équilibre sur la relation entre un titre 
individuel (i) et une combinaison de titres (g), représentant le portefeuille de marché. Il existe ainsi 
une combinaison de titres, dite optimale, incluant chacun des titres i qui correspond au point de 
tangence entre la Capital Market Line et la frontière efficiente. L’auteur détermine ainsi une 
formule qui lie le rendement espéré et le risque de tous titres qui entrent dans la combinaison de 
titres g. En illustrant avec l’approche de la régression linéaire entre les rendements de i et les 
rendements de g, l’auteur explique qu’il est possible d’obtenir la portion de variation des 
rendements i qui est liée à une variation des rendements de g, ce qui représente le risque 
systématique. L’auteur explique qu’il est possible d’utiliser cette relation linéaire pour prévoir le 
rendement (ou le risque) des titres. Ainsi, les rendements espérés des titres qui composent le 
portefeuille de marché sont fonction de leur sensibilité aux rendements, en excès du taux sans 
risque, du portefeuille de marché.  
Modèle du CAPM : 
 E(Ri) = Rf + E(Rm − Rf)βi,m 
 
(1) 
 
Où E(Ri) est l’espérance de rendement du titre i; 
 E(Rm) est l’espérance de rendement du marché; 
 Rf est le rendement du titre sans risque; 
 β
i,m 
=
cov(Ri,Rm)
σ2(Rm)
 est le bêta et peut être interprété comme une mesure relative de la volatilité 
du titre i par rapport au portefeuille de marché m dans la mesure où σ(Rm) est le risque 
systématique total du marché. 
 
En supposant que nous connaissons empiriquement le portefeuille de marché et qu’il est possible 
d’en évaluer les rendements, de ce modèle théorique découle trois implications qui sont 
simultanément testables empiriquement : 
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 La relation entre l’espérance de rendement d’un titre et son risque systématique dans le 
portefeuille de marché est linéaire. 
 β
i 
est la mesure complète du risque du titre i dans le portefeuille de marché. 
 Dans un contexte où les investisseurs ont une aversion au risque, un risque plus élevé est 
associé à une espérance de rendement plus élevée, ce qui implique une prime de risque du 
marché positive. 
 
Mossin (1966) détermine les conditions pour obtenir un modèle d’équilibre des échanges 
d’actifs. Ceci revient à poser la question suivante : que devraient être les prix des actifs pour 
satisfaire les courbes de demandes des investisseurs sous condition d’égalité entre la demande et 
l’offre pour tous les actifs? L’auteur établit donc les relations qui décrivent la demande d’un 
individu puis incorpore ces relations dans un système d’équilibre général. 
La démonstration se fait sous hypothèse que l’individu connaît la distribution des rendements et 
que tous individus ont une perception semblable par rapport cette distribution. De plus, les choix 
de portefeuilles seront basés sur l’espérance de rendement et sur la variance seulement. En 
supposant que les individus veulent maximiser leur utilité3 sous contrainte de budget et d’égalité 
entre la demande et l’offre d’actifs, l’auteur observe que l’équilibre d’allocation d’actif représente 
un optimum de Pareto. Ainsi, il est impossible d’accroître l’utilité d’un individu sans réduire 
l’utilité d’un autre en changeant l’allocation des actifs. La formulation de Mossin (1966) permet 
d’observer les éléments suivants à l’équilibre : 
 chaque individu détiendra la même proportion4 d’actions de tous les titres risqués. Ceci 
implique que chaque individu détient le portefeuille de marché, mais n’implique pas que 
la proportion d’investissement fait entre ce portefeuille et l’actif sans risque est la même 
pour chaque individu; 
 une « Market Line », au sens de Sharpe (1964), existe à l’équilibre, la pente étant le taux 
de substitution entre le rendement espéré par dollar d’investissement et l’écart-type de 
rendement par dollar d’investissement; 
 Ce taux de substitution est constant pour tous les individus. 
 
                                                          
3 La fonction d’utilité est considérée concave, ainsi la première dérivée est positive et la seconde négative. 
4 L’auteur stipule que cette proportion ne peut être négative pour respecter la condition d’aversion au risque. Cette 
restriction est cependant assouplie par Lintner (1965a) 
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Dans un article publié indépendamment des travaux de Sharpe (1964), Lintner (1965a) dérive 
un modèle à l’équilibre semblable au modèle CAPM de l’équation (1). L’approche se démarque 
par sa rigueur mathématique autant dans l’extension du principe de séparation5 de Fischer dans le 
marché des capitaux que dans la détermination des pondérations optimales de chacun des titres 
dans le portefeuille de marché. Ce dernier point est d’ailleurs un apport majeur de l’article, l’auteur 
démontrant qu’il est possible de diminuer l'importance de l’hypothèse de vente à découvert et de 
maintenir un modèle à l’équilibre dans un contexte où la vente à découvert n’est pas permise.  
Lintner (1965b) invoque la notion de risque spécifique, soit la portion de la volatilité d’un titre 
qui ne provient pas des fluctuations du marché (risque systématique). L’auteur considère la 
variance 𝜎εi
2  des termes d’erreur ou des résidus εi,t dans le modèle de régression en séries 
chronologiques ci-dessous comme étant une mesure du risque spécifique ou idiosyncratique du 
titre i : 
 ri,t = αi + βi,mrm,t + εi,t  
 
(2) 
 
 
𝜎𝑖
2
⏟
𝑅𝑖𝑠𝑞𝑢𝑒 𝑡𝑜𝑡𝑎𝑙
 = βi,m
2𝜎𝑚
2
⏟    
Portion systématique
+ 𝜎εi
2
⏟
Portion spécifique
 
 
 
(3) 
 
Où ri est le rendement excédentaire du titre i, rm le rendement excédentaire du portefeuille de 
marché, 𝜎𝑖
2 la variance du titre i (le risque total du titre i) et 𝜎𝑚
2  la variance du portefeuille de 
marché. À l’équilibre 𝐸(αi) = 0 et 𝐸(εi,t) = 0 selon les conclusions de Sharpe (1964). 
Lintner (1965b) teste le modèle en utilisant des rendements annuels de titres individuels et de fonds 
communs de placement sur une période de dix ans en utilisant deux étapes, similairement à 
                                                          
5 Principe de séparation: Le choix du montant à investir dans un titre individuel par rapport au montant 
d’investissement total en titres est indépendant du choix du montant total d’investissement en titres par rapport au 
montant total de capital. 
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l’approche des moindres carrés en deux étapes (2SLS). La première régression sert à 
estimer βi,m et 𝜎εi
2  selon la série chronologique (2), tandis que la deuxième régression reprend ces 
deux paramètres comme variables explicatives dans l’équation suivante : 
 
r̅i = λ0β̂i,m + λ1?̂?εi
2    
 r̅i =
1
T
∑ ri,t
T
t=1  
t=1,…, T 
(4) 
Où r̅i est la moyenne historique des rendements annuels du titre i et β̂i,m est l’estimateur du bêta 
pour le titre i obtenu par régression en séries chronologiques. Selon les résultats empiriques6 de 
l’article, la variance des résidus aurait un pouvoir explicatif significatif, autant pour expliquer le 
rendement des titres individuels que ceux des fonds communs de placement. L’auteur en conclut 
que les résultats ne supportent pas la relation théorique du CAPM et qu’il existe un risque 
substantiel au-delà de la diversification et du risque de marché. Selon l’auteur, le risque 
idiosyncratique devrait donc être pris en considération lors de l’évaluation de titres7.  
Plusieurs auteurs ont voulu revoir la méthodologie derrière les premiers résultats 
empiriques de Lintner (1965b). Miller et Scholes (1972) ont soulevé plusieurs biais 
économétriques dans l’approche empirique de Lintner (1965b). Les biais sont regroupés en deux 
classes, soit les erreurs de spécification de l’équation estimée et le biais d’erreurs dans les variables 
(EIV) utilisées pour représenter le rendement et le risque. 
Sous les erreurs de spécification, Miller et Scholes (1972) soulignent la nécessité d’une mesure du 
taux sans risque dans la première régression en séries chronologiques pour obtenir les estimateurs 
de βi,m. En excluant le taux sans risque, les βi,m sont des estimateurs asymptotiquement biaisés 
                                                          
6 Des résultats empiriques semblables furent obtenus dans une étude de Douglas (1969). 
7 Voir la section 2.1.4. pour une courte revue des études empiriques sur le rôle du risque idiosyncratique dans 
l’évaluation d’actifs. 
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des vrais bêtas8. L’impact se fait donc ressentir sur la deuxième estimation de l’équation (4) pour 
obtenir les paramètres λ0 et λ1. Dans ce cas, λ1 est biaisé à la baisse et λ0 est biaisé à la hausse. 
Considérant l’échantillon utilisé dans la publication, l’effet est faible, mais significatif et 
possiblement à considérer sur d’autres échantillons. 
L’existence d’hétéroscédasticité dans l’estimation de l’équation (2) implique un biais des erreurs 
types ou « standard errors »9 à la baisse pour les coefficients λ0 et λ1, ce qui influence à la hausse 
les mesures du niveau de signification statistique de ces coefficients, notamment10 leur statistique 
t. La publication de Miller et Scholes (1972) suggère que l’impact est faible. Il en est de même 
lorsque les auteurs testent la possibilité de non-linéarité en ajoutant la variable  βi,m
2
 dans 
l’équation (4). L’ajout du terme quadratique n’influence pas significativement les coefficients pour 
constituer une source viable de biais. 
C’est dans la catégorie des biais liés au choix de variables explicatives que l’étude soulève les 
erreurs ayant un impact fortement significatif sur les conclusions de Lintner (1965b). Les auteurs 
notent que l’utilisation de  β̂i,m comme variable explicative dans l’équation (4) peut induire une 
erreur de mesure qui peut réduire le coefficient de λ0 d’environ deux tiers de sa vraie valeur pour 
l’échantillon à l’étude. Cette approximation du bêta réel a d’ailleurs une incidence sur le coefficient 
du terme de variance des résidus de l’équation (4). En effet, le coefficient du terme de variance 
des résidus serait biaisé à la hausse lorsque la corrélation entre le bêta réel et la variance des résidus 
est positive. Ce même coefficient pourrait être biaisé davantage à la hausse par la présence 
d’asymétrie dans la distribution des rendements.  
Dans un contexte de mesure de la performance des fonds communs de placement, Blume 
et Friend (1970) testent empiriquement divers ratios de performance dérivés du modèle CAPM. 
                                                          
8 Les estimateurs ne seront pas biaisés si, par exemple, le rendement espéré du marché est indépendant du taux 
d’intérêt de la période ou s’il n’y a pas de variation du taux d’intérêt durant la période. 
9 L’erreur type est égale à l’écart-type d’un échantillon divisé par la racine carrée du nombre d’observations dans 
l’échantillon.  
10 Voir la sous-section 5.1.7 pour le calcul de la statistique t. 
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Ces mesures correspondent aux ratios proposés par Jensen (1968), Treynor (1965) et Sharpe 
(1966), ces derniers pouvant être estimés sous les formes ex post suivantes11 :  
 Ri,t − Rf,t = αi + βi,m(Rm,t − Rf,t) + ϵi,t   (5) 
Où αi est la mesure de Jensen. Dans un contexte d’équilibre αi = 0. Le titre ou le portefeuille i 
sera sous-évalué (surévalué) lorsque αi > 0 (lorsque αi < 0).  
Si T observations sont utilisées pour estimer les paramètres, il est possible de calculer la somme 
des T observations de l’équation (5), puis de divisé par T pour obtenir une mesure moyenne : 
 
R̅i − Rf
β̂i,m
=
α̂i
β̂i,m
+ (R̅m − Rf) (6) 
Où les termes R̅i et R̅m sont les rendements moyens du titre i et du portefeuille de marché. La 
portion de gauche de l’équation est une estimation de la mesure de performance de Treynor. β̂i et 
α̂i sont estimés selon la méthode des moindres carrés ordinaires (OLS). 
En utilisant le même processus que pour la mesure de Treynor, il est possible d’obtenir une 
estimation de la mesure de Sharpe. Sachant que 𝐶𝑜𝑣(𝑅𝑚, 𝑅𝑖) = 𝜌(𝑅𝑚, 𝑅𝑖)𝜎(𝑅𝑚)𝜎(𝑅𝑖) où 
𝜌(𝑅𝑚, 𝑅𝑖) est la corrélation entre le rendement du marché et le rendement du titre i. et que selon 
Sharpe (1964) 𝜌(𝑅𝑚, 𝑅𝑖) = 112, il est possible d’obtenir l’équation suivante en reprenant les 
opérations fait pour obtenir l’équation (6), mais en divisant par σ(Ri),: 
 
R̅i − Rf
σ(Ri)
=
α̂i
σ(Ri)
+
(R̅m − Rf)
σ(Rm)
 (7) 
La portion de gauche de l’équation est une estimation du ratio de Sharpe. 
Blume et Friend (1970) utilisent deux mesures de rendement, soit l’investissement relatif mensuel 
(la valeur à la fin du mois de l’investissement sur l’investissement au début du mois d’un dollar 
                                                          
11 Il est à noter que les termes Rf,t , σ(Ri) et βi,m sont considérés constants sur la période t dans les équations (6) et  
(7).Rf,t est variable sur la période t dans l’estimation de la mesure de Jensen tandis que βi est constant. 
 
12 Ceci n’est vrai que si i est parfaitement diversifié. 
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plus le réinvestissement des dividendes) et le rendement continu (log naturel de l’investissement 
relatif mensuel l).  
Les auteurs utilisent le rendement des bons du Trésor américains 90 jours converti sur un mois 
comme mesure de rendement du titre sans risque ainsi que le rendement d’un portefeuille 
équipondéré des titres du N.Y.S.E comme mesure du rendement du portefeuille de marché. 
L’échantillonnage des portefeuilles est fait par un classement ascendant par covariance des titres 
individuels. Ainsi, des portefeuilles de 25, 50, 75 et 100 titres sont créés en prenant au hasard les 
titres dans les 200 premiers titres du classement. Par la suite, quatre portefeuilles, soit un 
portefeuille par catégorie de nombre de titres (25, 50, 75, 100), sont construits à partir de 
l’ensemble de titres incorporant le 13ième au 212ième titres selon le classement initial. Cette méthode 
est répétée avec un nouvel ensemble 200 titres avec une incrémentation de 12 titres pour obtenir 
un total de 200 portefeuilles. 
Les trois mesures de performance pour les 200 portefeuilles sont par la suite régressées en coupe 
transversale par rapport à deux mesures de risque, soit le bêta et l’écart-type13. 
Les résultats de l’étude empirique indiquent qu’il semble y avoir une relation inverse entre les 
mesures de performance et de risque, ce qui diffère des attentes théoriques. En effet, selon les 
résultats, la meilleure méthode afin d’obtenir une bonne performance est de choisir un portefeuille 
peu risqué, ce qui est contre-intuitif au principe d’aversion du risque des investisseurs, principe 
fondateur du CAPM traditionnel. 
Blume et Friend (1970) soutiennent que l’hypothèse sous-jacente au modèle CAPM par rapport au 
taux d’emprunt et de prêt est trop restrictive, ce qui expliquerait l’écart entre les attentes théoriques 
et les résultats empiriques. Selon les résultats, la « Capital Market Line » semble croiser un point 
qui n’est pas le portefeuille de marché, mais plutôt un portefeuille moins risqué. Cela s'expliquerait 
par une différence entre le taux exigé sur l’emprunt et le taux exigé sur le prêt. Dans un contexte 
où la différence entre ces deux taux est suffisamment grande, les portefeuilles qui possèdent un 
                                                          
13 Cette méthode d’estimation en deux temps crée un biais en utilisant des paramètres estimés dans la première 
régression comme variables explicatives pour la deuxième régression. Il se peut qu’un problème d’endogénéité existe 
d’ailleurs puisque les mesures β̂iet σ(Ri) se retrouvent de chaque côté de l’équation dans (6) et (7).  
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bêta relativement faible sont tous constitués de titres risqués (à défaut d’une combinaison de titres 
sans risque et du portefeuille optimal de titres risqués). 
En réponse aux problèmes économétriques soulevés par Miller et Scholes (1972), Black, 
Jensen et Scholes (1972) revisitent la méthodologie derrière les tests empiriques du modèle 
CAPM. L’ajustement se fait au niveau de la méthode de regroupement des titres afin d’éviter le 
biais qui résulte de l’autocorrélation des termes d’erreur en coupe transversale. Les titres sont 
regroupés par une mesure de risque systématique, soit leur bêta. Pour éviter un biais de sélection, 
le classement se fait sur la mesure du bêta précédemment observée des titres. Ainsi, pour créer un 
portefeuille pour l’année 1962, le processus consiste à utiliser le bêta des cinq années antérieures 
à 1962. Le processus est ensuite répété pour l’année 1963, soit les cinq années précédentes incluant 
1962. Les résultats tendent vers un rendement ex post plus faible que prévu pour les portefeuilles 
à bêta élevé, le phénomène contraire existant aussi pour les portefeuilles à faible bêta14. Ce 
phénomène est couramment catégorisé comme étant une anomalie majeure dans la littérature 
empirique des modèles d’évaluation d’actifs.  
La méthodologie de Black, Jensen et Scholes (1972) innove en utilisant une approche 
chronologique aux tests empiriques du CAPM. Les auteurs analysent l’ordonnée à l’origine de la 
régression en séries chronologiques suivante pour déterminer si le CAPM traditionnel décrit 
adéquatement le processus générateur de rendements : 
 𝑅𝑖,𝑡-𝑅𝑓,𝑡=𝛼𝑖 + 𝛽𝑖,𝑚(𝑅𝑚,𝑡-𝑅𝑓,𝑡) + 𝜀𝑖,𝑡 (8) 
 
Ainsi, sous l’hypothèse que le CAPM est le modèle adéquat pour décrire les rendements, 
la constante 𝛼𝑖 ne devrait pas être statistiquement différente de zéro. Les auteurs appliquent donc 
cette méthode pour chaque portefeuille et analysent la distribution des coefficients 𝛼𝑖. Selon les 
résultats empiriques, le modèle semble bien capturer la variation des rendements, mais les valeurs 
des constantes 𝛼𝑖 sont trop éloignées de zéro pour valider le CAPM sous la forme suggérée par 
                                                          
14 Les auteurs soulignent que ces résultats peuvent être biaisés en raison de la non-stationnarité des mesures d’alphas. 
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Sharpe (1964). Cependant, ces résultats15 sont compatibles avec la forme à deux facteurs 
développée par Black (1972). Black (1972) reprend les travaux de Sharpe (1964) et Lintner 
(1965a) du modèle CAPM et démontre qu’il est possible d’assouplir la contrainte de l’emprunt à 
un taux sans risque Rf . En effet, l’auteur détermine que le modèle n’est pas invalidé si les 
investisseurs peuvent emprunter ou prêter un titre ou un portefeuille dont le rendement espéré est 
défini par E(Rz), qui est caractérisé par un bêta nul. Black (1972) démontre que tout portefeuille 
efficient peut être reconstruit avec une combinaison pondérée du portefeuille de marché m et du 
portefeuille z. Ainsi, le portefeuille z est considéré comme étant le portefeuille de variance 
minimum sur l’ensemble des portefeuilles dont la covariance avec le portefeuille de marché est de 
zéro. Le modèle CAPM devient donc :  
 E(Ri) = E(Rz) + E(Rm − Rz)βi,m   (9) 
 
La droite du modèle (9) croise l’ordonnée à E(Rz) au lieu de Rf, ce qui est soutenu par les résultats 
empiriques. Dans le cas où il est possible d’emprunter ou de prêter au taux sans risque Rf, 
l’équilibre change légèrement. En effet, dans cette situation, nous nous retrouvons avec deux types 
de portefeuilles efficients, soit une combinaison moins risquée qui est composée du titre sans 
risque et du portefeuille de marché. La deuxième combinaison efficiente est considérée comme 
étant plus risquée, soit une composition du portefeuille z et du portefeuille de marché16. Black 
(1972) considère que le modèle est compatible avec les résultats empiriques obtenus par Black, 
Jensen et Scholes (1972). 
Il faudra attendre cependant les travaux de Fama et Macbeth (1973) pour que soit testé 
empiriquement l’ensemble des trois implications du modèle CAPM. 
Les auteurs formulent le modèle suivant: 
                                                          
15 Black, Jensen et Scholes (1972) renforcent ces résultats par des tests empiriques supplémentaires en coupe 
transversale. 
16 Le modèle tient si E(Rz) > Rf. 
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 E(Ri) = λ0 + λ1βi,m + λ2βi,m
2 + λ3𝜎εi + ηi (10) 
 
Sous la première implication du CAPM (linéarité entre rendement et risque), E(λ2)= 0  
Sous la seconde implication du CAPM (βi,m = mesure complète du risque), E(λ3)= 0 
Sous la troisième implication du CAPM ( E(Rm) − Rf > 0), E(λ1) > 0 
Sans considéré le portefeuille bêta zéro de Black, E(λ0) = Rf 
ηi est un terme d’erreur aléatoire indépendant des autres variables et d’espérance nulle 
Les variables β
i,m
 de cette équation ne sont pas directement observables en pratiques. Ils sont alors 
approximés par l’utilisation des paramètres estimés β̂
i,m
 d’une régression en séries chronologiques 
par rapport aux facteurs de risque. Ces régressions en séries chronologiques sont effectuées sur 
une fenêtre glissante17 d’une période donnée, par exemple 60 mois. En supposant qu’il y a N titres 
individuels ou N portefeuilles évalués dans les régressions et T périodes d’observations, ce 
processus produit N(T-la longueur de la fenêtre +1) estimateurs β̂
i,m
 dans le cas où il n’y a qu’un 
facteur de risque. Ainsi, pour un échantillon de rendement mensuel sur 550 mois et une fenêtre 
d’estimation de 60 mois, 491 régressions en séries chronologiques sont performées, ce qui produit 
491 estimateurs par portefeuille, par facteur de risque. Contrairement à l’approche de Black, 
Jensen et Scholes (1972), ce sont les rendements mensuels et non la moyenne des rendements 
mensuels qui sont régressés par rapport aux estimateurs de bêtas pour obtenir les estimateurs de 
prime de risque λi. Cette approche constitue la régression de Fama et Macbeth (1973) couramment 
citée dans la littérature financière et s’apparente à la méthode 2SLS18.  
Selon les résultats obtenus, Fama et Macbeth (1973) ne peuvent réfuter les hypothèses du modèle 
CAPM dans sa forme inconditionnelle, sauf pour l’hypothèse que E(λ0) = Rf , revenant ainsi aux 
                                                          
17 Ce type de régression est communément appelé « rolling regression ». 
18 Une formulation matricielle de la régression de Fama et Macbeth (1973) se retrouve dans la section 2.4.1. 
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conclusions de Blume et Friend (1970) et de Black, Jensen et Scholes (1972). Les résultats 
supportent donc le modèle à deux paramètres de Black (1972). Il est à noter que les résultats de 
l’article sont viables seulement si la variable utilisée pour représenter le marché constitue une 
bonne approximation d’un marché dit efficient. Ici, le terme efficient diffère du terme 
« portefeuille efficient » en faisant plutôt référence à la capacité du marché à refléter rapidement 
toute l’information dans les prix des titres selon Fama (1970) 19.La théorie de l’efficience de 
marché partage plusieurs hypothèses avec le modèle CAPM, notamment l’hypothèse de la 
rationnalité des investisseurs. Ces hypothèses conjointes condamnent les chercheurs à supposer 
l’efficience de marché pour tester empiriquement la validité du modèle CAPM. L’inverse est aussi 
applicable pour les tests empiriques sur l’efficience de marché puisqu’il faut assigner un modèle 
d’équilibre des marchés afin de déterminer la présence de rendements anormaux. Dans ce cas, les 
rendements anormaux pourraient être expliqués par un marché inefficient, par un modèle 
d’évaluation inadéquat ou les deux à la fois. 
Roll (1977) critique plus tard la capacité du modèle CAPM à être testé. L’auteur stipule 
que seule la condition d’un portefeuille de marché efficient est testable, mais que ce même 
portefeuille de marché est inobservable (c.-à-d. que les portefeuilles observables omettent des 
éléments importants comme le capital humain, les œuvres d’art, etc.). Roll (1977) démontre que 
l’omission d’éléments dans le portefeuille de marché a plus d’impact que supposent les 
conclusions de Miller et Scholes (1972).De plus, l’auteur remarque et démontre qu’il est toujours 
possible de trouver un portefeuille efficient comme indice et de trouver un portefeuille à variance 
minimale qui n’est pas corrélé avec cette indice sans que ce même indice soit le véritable 
portefeuille de marché. Ainsi, selon la critique de Roll, les tests sur le CAPM ne peuvent qu’au 
mieux déterminer si le portefeuille utilisé comme portefeuille de marché est efficient en termes de 
moyenne/variance.  L'auteur soulève le problème de tester l’efficience de marché, car le rejet de 
l’hypothèse d’efficience de marché est fondamentalement lié au modèle d’équilibre choisi pour 
tester l’hypothèse, celui-ci pouvant être inadéquat. Ce manque de preuves empiriques et les 
problèmes méthodologiques présentés précédemment ont remis en doute la pertinence du modèle 
CAPM comme modèle d’évaluation d’actifs.  
                                                          
19 Voir la section 2.2.1 pour une courte revue littéraire sur la théorie de l’efficience de marché. 
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En réponse aux critiques de Roll (1977) concernant la sensibilité du CAPM au choix du 
portefeuille de marché, Stambaugh (1982) analyse l’impact de l’exclusion d’actifs (obligations, 
immobilier, etc.) dans la création d’un portefeuille de marché. Les résultats de l’étude démontrent 
que des portefeuilles composés de diverses combinaisons d’actions, d’obligations 
gouvernementales et corporatives, de commodités et de produits immobiliers produisent la même 
inférence statistique par rapport aux tests empiriques du CAPM. La volatilité des rendements du 
portefeuille de marché serait principalement liée à la volatilité des rendements d’actions, ainsi le 
choix du « proxy » pour le portefeuille du marché n’influence pas significativement les résultats, 
pour autant qu’il inclut des actions20. Ces conclusions seront revues par Jagannathan et Wang 
(1996) qui incluent au portefeuille de marché une mesure du capital humain et remarquent une 
influence considérable sur la viabilité du CAPM. 
2.1.2. Modèles multifactoriels de nature empirique 
 
À la recherche d’une alternative au modèle traditionnel du CAPM, Ross (1976) propose une 
approche multifactorielle à l’évaluation d’actifs. L’auteur développe un mécanisme qui permet 
d’obtenir les prix des actifs sous le principe de la loi d’un seul prix pour un processus générateur 
donné des rendements. Le modèle d’évaluation par arbitrage ou « Abitrage Pricing Theory » 
(APT) requière que les rendements des titres soient linéairement reliés à un ensemble d’indices ou 
facteurs selon l’équation en séries chronologiques suivante : 
 𝑅𝑖,𝑡 = 𝛼𝑖 + 𝛽𝑖,1𝐼1,𝑡 + 𝛽𝑖,2𝐼2,𝑡 +⋯+ 𝛽𝑖,𝑗𝐼𝑗,𝑡 + 𝜀𝑖,𝑡  (11) 
 Où αiest le rendement espéré du rendement d’un titre i insensible aux indices Ij (∀ j, βi,j = 0); 
𝐼𝑗,𝑡 est la valeur du j
ième indice qui influence le rendement du titre i à la période t; 
𝛽𝑖,𝑗 est la sensibilité du rendement du titre i au j
ième indice; 
𝜀𝑖,𝑡 est un terme d’erreur aléatoire de moyenne zéro et de variance 𝜎𝜖𝑖
2 . 
                                                          
20 L’étude souligne qu’un des portefeuilles n’était composé que de 10% d’actions. 
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Le modèle APT est plus général que le CAPM21, puisque les rendements peuvent être influencés 
par des facteurs au-delà du cadre des moyennes et des variances et contrairement au CAPM 
traditionnel, l’APT n’est pas limité à une seule période. Cette caractéristique de généralité est 
autant une force qu’une faiblesse du modèle, car le modèle ne spécifie pas combien d’indices sont 
nécessaires pour expliquer l’espérance des rendements, ni la nature de ces indices. Le choix des 
indices est plutôt motivé par l’analyse factorielle, la théorie macroéconomique ou par des 
phénomènes empiriques. Ainsi, les études présentées dans cette sous-section utilisent une forme 
multifactorielle compatible avec la théorie de l’APT.  
Roll et Ross (1980) utilisent l’approche de l’analyse factorielle pour déterminer le nombre 
de facteurs 𝐼𝑗 de l’équation (11) nécessaire pour capturer la variation des rendements. L’analyse 
factorielle est une technique statistique qui permet de déterminer à partir d’un échantillon le 
nombre de facteurs nécessaires afin de minimiser la covariance des termes d’erreur. L’analyste 
spécifie donc un nombre de facteurs comme hypothèse de base, et répète le processus jusqu'à ce 
que la probabilité qu’un facteur supplémentaire capture significativement plus de covariance soit 
plus faible que le niveau de confiance fixé par l’analyste. Par exemple, sur plus de 38% des 
échantillons de données testés dans l’étude, l’ajout d’un sixième facteur à moins de 10% de chance 
d’expliquer significativement la covariance des termes d’erreur. Les auteurs testent alors une 
version à cinq facteurs de l’équation (11). Après les tests, les auteurs concluent qu’au moins trois 
facteurs sont significatifs, mais qu’il est peu probable que quatre facteurs soient nécessaires pour 
expliquer l’espérance des rendements.  
Un des fondements de la théorie de l’APT est que seule la covariance entre les facteurs et le titre 
influence son rendement. Ainsi, les auteurs testent pour l’ajout d’une mesure de risque 
idiosyncratique tel que Lintner (1965b) et Douglas (1969). Les résultats obtenus rejettent le facteur 
de risque idiosyncratique comme variable explicative des rendements.  
Il est à noter que l’analyse factorielle n’est pas sans faille. Les tests de Roll et Ross (1980) sont 
sujets aux biais EIV similairement à l’approche de Fama et Macbeth (1973). Plus spécifiquement 
                                                          
21 Le modèle de l’APT n’est pas complètement incompatible avec le CAPM, puisqu’il est possible que l’ensemble des 
facteurs ne soit qu’un « proxy » au véritable facteur de marché. 
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à la méthode de l’analyse factorielle, il est impossible de déterminer le sens derrière les signes 
(positif et négatif) des coefficients 𝛽𝑖,𝑗 et sur les facteurs. L’ordre des facteurs n’est pas constant 
d’un échantillon de données à l’autre, le premier facteur obtenu pouvant se retrouver en troisième 
place pour l’échantillon suivant. Finalement, le nombre de facteurs est influencé par le nombre de 
données par échantillon. Il est donc difficile d’interpréter les résultats de cette méthodologie et de 
donner un sens économique aux facteurs obtenus. Ainsi, pour tester l’approche multifactorielle de 
l’APT, plusieurs auteurs spécifient les facteurs selon la littérature macroéconomique ou selon des 
phénomènes empiriques, notamment l’effet de taille. La suite de cette sous-section est donc dédiée 
aux études qui utilisent l’une ou l’autre de ses deux approches de spécification. 
Banz (1981) note un lien statistique entre la capitalisation boursière d’un titre par rapport 
à son bêta, trouvant ainsi que les titres ayant une capitalisation boursière faible ont tendance à avoir 
des bêtas réels plus élevés que ceux déterminés par le modèle CAPM. L’auteur propose donc le 
modèle suivant : 
 E(Ri) = λ0 + λ1βm,i + λ2[(ϕi − ϕm)/ϕm]   (12) 
Où ϕi est la valeur marchande du titre i;  
 ϕm est la valeur marchande moyenne du marché. 
En utilisant l’approche méthodologique de la régression de Fama et Macbeth (1973) et la méthode 
des moindres carrés généralisés (GLS) 22 de Black et Scholes (1974), tout en utilisant trois 
différents indices pour le portefeuille de marché pour répondre aux critiques de Roll (1977), 
Banz(1981) note que l’effet de taille est significatif, peu importe l’indice utilisé. L’auteur relie ces 
résultats à une erreur de spécification du modèle CAPM et non à une erreur de spécification du 
portefeuille de marché. 
                                                          
22 L’utilisation du GLS permet de corriger le biais en lien avec l’hétéroscédasticité des résidus. Ainsi, l’auteur 
testent le modèle empirique sous l’hypothèse d’homogénéité (OLS) et d’hétéroscédasticité (GLS). 
21 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Reiganum (1981) s’intéresse plutôt aux rendements anormaux des portefeuilles dont les 
titres ont un ratio élevé de bénéfice par actions sur prix par actions au marché (E/P)23. En utilisant 
des données trimestrielles et annuelles du Wall Street Journal ainsi que la base de données 
COMPUSTAT, l'auteur démontre qu’il est possible de construire des portefeuilles à ratio E/P élevé 
qui performent systématiquement mieux que des portefeuilles à ratio faible, pour des portefeuilles 
à bêta équivalent. Ces performances anormales persistent sur une période d’au moins six mois. 
Face à ces résultats, Reiganum (1981) confronte l’effet E/P à l’effet de taille détecté par Banz 
(1981). Selon les résultats, l’effet E/P semble disparaître lorsque les portefeuilles sont contrôlés 
pour l’effet de taille. Dans le cas contraire, soit le classement par E/P, l’effet de taille persiste, ce 
qui concorde avec les résultats de Banz (1981). L’auteur conclut que ces facteurs sont des 
« proxys » d’une variable omise dans le modèle CAPM. L’hypothèse d’efficience de marché n'est 
pas en cause selon l’auteur puisque les anomalies ne semblent pas être liées aux frictions du marché 
(p.ex. les frais de transaction) ou aux délais de divulgation de l’information sur les marchés.  
Basu (1983) critique la méthodologie de Reinganum (1981) stipulant que l’auteur ne 
contrôle pas pour le risque systématique et total des rendements testés dans l’étude. En effet, 
l’étude de Reinganum (1981) définit les rendements anormaux obtenus des portefeuilles formés 
par ratio E/P comme étant la différence entre le rendement du portefeuille étudié et le rendement 
du portefeuille de marché (𝑅𝑝 − 𝑅𝑚). Basu (1983) argumente que les rendements anormaux 
devraient plutôt être définis par rapport au modèle du CAPM, soit la différence entre le rendement 
réalisé du portefeuille étudié et le rendement anticipé par le CAPM. De cette façon, il est possible 
de contrôler pour le risque systématique du portefeuille et d’associer un rendement dit anormal à 
un effet empirique. L’auteur reprend donc les données de l’étude de Reinganum (1981) en ajustant 
pour le risque systématique le rendement des titres classés par E/P et par taille. Les résultats de 
l’étude contredisent les conclusions de Reinganum (1981). L’effet E/P semble prédominer sur 
l’effet de taille, l’effet de taille perdant son pouvoir explicatif lorsque l’effet E/P est contrôlé. 
                                                          
23 Ces anomalies ont été répertoriées dans une étude de Ball (1978). L’auteur y propose des correctifs à la 
méthodologie utilisée (étude événementielle) et une réflexion sur les diverses hypothèses apportés pour expliquer le 
phénomène. 
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En lien avec les résultats de Banz (1981) et de Reinganum (1981), Chan,Chen et Hsieh 
(1985) tentent d’expliquer l’effet de taille en utilisant les six variables macroéconomiques 
suivantes : 
 EWNY est le rendement d’un indice équipondéré des titres du NYSE; 
 
 IPISA est le taux de croissance de la production industrielle du mois t à t+1 
désaisonnalisé; 
 
 UITB est le taux d’inflation non anticipé, défini comme étant l’inflation réelle 
moins l’inflation anticipée; 
 
 DEI est la variation de l’inflation anticipée; 
 
 UTS est la différence entre le rendement d’un portefeuille d’obligations 
gouvernementales long terme et le rendement des bons du Trésor 30 jours; 
 
 PREM est la différence entre le rendement d’un portefeuille d’obligations 
corporatives cotées BAA par Moody et le rendement d’un portefeuille d’obligations 
gouvernementales long terme. 
 
En utilisant la méthodologie de Fama et Macbeth (1973), les auteurs régressent en séries 
chronologiques les rendements de portefeuilles de titres regroupés par taille sur les six variables. 
Les coefficients obtenus (β̂i) sont par la suite utilisés comme régresseurs dans la régression en 
coupe transversale suivante :  
 Ri = λ0 + λ1β̂EWNY,i + λ2β̂IPISA,i + λ3β̂UITB,i + λ4β̂DEI,i + λ5β̂UTS,i
+ λ6β̂PREM,i + 𝜂𝑖 
(13) 
En utilisant le GLS pour l’évaluation des régressions, les auteurs déterminent qu’il existe 
un lien entre la prime de risque de l’effet de taille et les variations des conditions du marché. Ainsi, 
les entreprises à faible capitalisation boursière réaliseraient un rendement plus élevé, car elles sont 
plus exposées aux fluctuations de l’économie. Selon les résultats, des six variables explicatives, la 
variable économique répliquant le changement de la prime du risque de défaut (PREM) semble 
être la plus importante pour capturer l’effet de taille. Il est à noter qu’un « proxy » pour l’effet de 
taille est utilisé par les auteurs, soit le log naturel de la valeur marchande, noté Ln(ME). Ce 
« proxy » réplique sensiblement les mêmes résultats des variables macroéconomiques et donc, peut 
être utilisé comme variable explicative pour modéliser la distribution des rendements espérés. 
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Les facteurs de Chan, Chen et Hsieh (1985) seront repris par Chen, Roll et Ross (1986) 
avec l’ajout d’un facteur pour le prix du pétrole pour déterminer si ces facteurs sont reliés aux 
indices obtenus par analyse factorielle selon l’étude de Roll et Ross (1980) et s’ils performent 
mieux qu’un simple facteur de marché. Les résultats démontrent qu’il existe une forte relation 
entre les cinq indices formés selon une analyse factorielle et les facteurs économiques testés, sauf 
pour le prix du pétrole. Cette relation reste significative lorsqu’elle est évaluée en dehors de la 
période d’échantillonnage. De plus, les facteurs d’inflation, de structure à terme, de prime de risque 
de défaut et de croissance industrielle ont un pouvoir explicatif significatif sur la moyenne des 
rendements, le facteur de marché n’étant plus significatif lorsqu’il est ajouté aux facteurs 
économiques.  
Bhandari (1988) observe que le levier financier peut significativement expliquer une partie 
du rendement, même lorsque le bêta et un facteur capturant l’effet de taille sont ajoutés à la 
régression en coupe transversale. Cette situation est particulière, car le risque du levier financier 
devrait être incorporé dans le bêta selon les implications du modèle CAPM. Ainsi, l’auteur définit 
les variables suivantes pour capturer les variations des rendements : 
 DERi est la variable d’endettement du titre i, soit la différence entre la valeur aux 
livres des actifs totaux et la valeur aux livres des actions ordinaires, puis divisé par 
la valeur marchande de l’équité; 
 
 βm,i, soit le bêta du portefeuille i obtenu par rapport au portefeuille de marché m; 
 
 Ln(ME)i, soit le log naturel de la valeur marchande du titre i. 
 
En utilisant la méthodologie de Fama et Macbeth (1973), l’auteur teste les variables dans la 
régression en coupe transversale suivante : 
 Ri = λ0 + λ1Ln(ME)i + λ2β̂m,i + λ3DERi + 𝜂𝑖  (14) 
Bhandari (1988) estime l’équation selon diverses périodes, incluant et excluant le mois de janvier, 
dénotant ainsi un effet à la hausse sur les primes de risque λ durant ce mois. L’impact du facteur 
DERi sur le rendement espéré est positif pour tous les mois, particulièrement en janvier. L’impact 
est négatif pour Ln(ME)i seulement pour le mois de janvier. Selon les tests de l’étude, la prime 
élevée observée pour le mois de janvier n'est pas reliée à une augmentation du risque.  
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Fama et French (1992) vérifient le pouvoir explicatif de divers facteurs d’anomalie 
empirique sur le rendement des titres américains, soit les facteurs suivants : 
 Ln(ME)i , le log naturel de la valeur marchande du titre i; 
 
 Ln(BE/ME)i, le log naturel de la valeur aux livres des actions ordinaires sur la 
valeur marchande du titre i; 
 
 Ln(A/ME)i, le log naturel de la valeur aux livres des actifs sur la valeur marchande 
du titre i; 
 
 Ln(A/BE)i, le log naturel de la valeur aux livres des actifs sur la valeur aux livres 
des actions ordinaires du titre i; 
 
 E/Pi, le ratio de bénéfices par action sur le prix par action au marché du titre i. 
 
Pour l’effet de taille, Fama et French (1992) classent les portefeuilles en dix catégories de 
taille qui sont à leur tour catégorisées en dix sous-catégories de bêtas afin de permettre une 
variation non corrélée des bêtas dans chaque décile de taille. Ce changement à la méthode de 
classement modifie significativement les résultats, le bêta perdant son pouvoir explicatif en 
présence de la variable de taille Ln(ME)i contrairement aux résultats obtenus lorsque les 
portefeuilles ne sont pas sous classés par bêta.  
La méthodologie appliquée à la variable taille est reformulée pour les variables Ln(BE/ME)i, E/Pi, 
et Ln(A/ME)i ou Ln(A/BE)i. La variable Ln(BE/ME)i, une mesure relative à la détresse 
financière de l’entreprise selon les auteurs, détient plus de pouvoir explicatif que la variable 
Ln(ME)i, mais les deux restent significatives lorsqu’elles sont toutes deux incluses dans la 
régression. Le pouvoir explicatif des mesures d’endettement Ln(A/ME)i et Ln(A/BE)i est capturé 
par la mesure Ln(BE/ME)i
24. La relation entre les rendements et la variable E/Pi semble être 
capturé par une combinaison des variables Ln(BE/ME)i et Ln(ME)i. 
Fama et French (1992) proposent quelques avenues pour expliquer les conclusions de l’étude, mais 
soutiennent principalement que les variables dites empiriques sont en soi des estimateurs de 
                                                          
24 Les signes des mesures d’endettement sont positifs et négatifs dans la régression respectivement pour Ln(A/ME)i 
et Ln(A/BE)i. Les auteurs soulignent la relation suivante pour expliquer l’interaction entre les variables d’endettement 
et la variable Ln(BE/ME)i  : Ln(BE/ME)i  = Ln(A/ME)i - Ln(A/BE)i. 
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facteurs de risque communs aux titres. Les auteurs admettent cependant qu’il n’existe pas, du 
moins au moment de l’étude, de fondement théorique qui relie les facteurs d’anomalie empirique 
aux rendements. 
Les résultats de l’étude de 1992 incitent les auteurs à élaborer un modèle multifactoriel 
pour expliquer les rendements des titres et des obligations américaines. Fama et French (1993) 
approfondissent l’étude précédente non seulement en ajoutant les rendements des obligations 
américaines, mais aussi en ajoutant deux variables pour capturer les rendements des obligations et 
pour évaluer leur implication dans l’évaluation des rendements d’actions. 
Puisque les variables Ln(ME)i et Ln(BE/ME)i n’ont pas de sens intuitif dans le contexte du marché 
des obligations, les auteurs n’utilisent pas une formulation en coupe transversale pour tester leur 
modèle, mais plutôt la méthode de régression chronologique de Black, Jensen et Scholes (1972). 
Ainsi, les auteurs régressent les rendements des actifs à l’étude selon les rendements du portefeuille 
de marché et les rendements moyens de portefeuilles qui répliquent de l’effet de taille et de 
BE/ME. L’équation s'écrit comme suit:  
 
Ri,t − Rf,t = αi + βm,i(Rm,t − Rf,t) + βSMB,iSMBt  + βHML,iHMLt 
                            +βTERM,iTERMt + βDEF,iDEFt + εi,t 
(15) 
Où  SMBt est le rendement moyen au temps t du portefeuille réplicateur de l’effet de taille; 
       HMLt est le rendement moyen au temps t du portefeuille réplicateur de l’effet BE/ME; 
TERMt est  la différence entre les rendements au temps t des obligations du gouvernement 
long terme et court terme; 
DEFt est la différence entre les rendements au temps t des obligations corporatives long 
terme moins les rendements des obligations du gouvernement à long terme. 
Le principe des portefeuilles répliques est de rassembler en portefeuilles pondérés par leur valeur 
marchande les titres boursiers pour deux catégories de taille et trois catégories de ratio BE/ME afin 
de purger l’influence d’une caractéristique sur l’autre. Il y a donc six portefeuilles créés 
26 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
(S/L,S/M,S/H,B/L,B/M,B/H)25. SMBt est donc la différence au temps t entre la moyenne des 
rendements des portefeuilles à petite capitalisation (S/L,S/M,S/H) et la moyenne des rendements 
des portefeuilles à grande capitalisation (B/L,B/M.B/H). La procédure est semblable pour le 
facteur réplique HMLt, mais la différence se fait entre la moyenne des rendements des portefeuilles 
élevés (S/H,B/H) et des portefeuilles bas (S/L,B/L).  
Pour le rendement des actions, les variations de rendement sont capturées principalement par les 
trois facteurs SMBt et HMLt et (Rm,t − Rf,t), les facteurs reliés aux obligations perdant leur 
pouvoir significatif lorsqu’ils sont ajoutés à la régression. Ceci contredit les résultats préliminaires 
qui démontraient un certain pouvoir explicatif des facteurs obligataires sur le rendement des 
actions. Selon Fama et French (1993), la variable du marché capture principalement l’apport des 
facteurs d’obligations, car ils sont fortement corrélés avec le marché. 
Afin de contrer l’effet potentiel de la multicolinéarité, les auteurs régressent  (Rm,t − Rf,t) sur les 
quatre facteurs communs pour identifier une nouvelle variable, RMO, qui est constituée de la 
somme du terme constant et des termes d’erreur de la régression. Ce terme orthogonal permet de 
capturer toute variation exclue dans les autres facteurs, ce qui permet de mieux cibler le rôle de 
chacun des facteurs dans une régression sur les rendements des actions et des obligations. Après 
quelques tests empiriques, les auteurs concluent que les régressions avec ou sans facteur RMO 
n’ajoutent pas de pouvoir explicatif (R2 ajusté semblable), mais qu’il y a bien un lien entre les 
rendements des actions et les facteurs obligataires. 
Fama et French (1993) testent par la suite le rendement moyen en coupe transversale des 
actifs par rapport aux facteurs en utilisant l’approche en séries chronologiques de Black, Jensen et 
Scholes (1972). En utilisant le test GRS proposé par Gibbons, Ross et Shanken (1989), les auteurs 
déterminent si les facteurs capturent la variation en coupe transversale en testant l’hypothèse nulle 
que les constantes αi des régressions temporelles sont en moyenne statistiquement égales à zéro
26. 
                                                          
25 Les notations S et B sont en lien avec la capitalisation boursière, soit « small » et « big », la notation L ,M et H est 
en lien avec le ratio BE/ME, soit « low », « medium » et « high ». 
26 Cette méthode n’est pas considérée statistiquement robuste en présence d’hétéroscédasticité et d’autocorrélation 
des termes d’erreur. 
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Le rejet de l’hypothèse nulle implique une erreur potentielle de spécification du modèle. Les 
auteurs concluent que seuls les trois facteurs reliés aux actions semblent bien expliquer les 
variations contemporaines des rendements du marché, les rendements moyens des facteurs 
obligataires étant trop faibles27. 
Si le modèle multifactoriel de Fama et French (1993) performe bien empiriquement, il peut 
toutefois être critiqué pour son manque de fondement théorique. En effet, il n’y a eu que quelques 
tentatives pour expliquer théoriquement la raison derrière le pouvoir explicatif des facteurs de 
Fama et French (1993). Kothari, Shanken et Sloan (1995) critiquent la méthodologie de l’étude de 
Fama et French (1992) principalement par rapport à la présence de biais de survie dans la base de 
données COMPUSTAT et à l’utilisation de données mensuelles au lieu de données annuelles. 
Kothari, Shanken et Sloan (1995) reprennent les tests du modèle CAPM de Fama et French (1992) 
en utilisant des données annuelles28. En réutilisant les procédures de classement par taille, par ratio 
BE/ME et par bêta, les auteurs déterminent que le bêta est significatif pour expliquer la moyenne 
des rendements et le facteur de taille reste significatif, mais plus faible que les résultats rapportés 
par l’étude de Fama et French (1992). 
Kothari, Shanken et Sloan (1995) critiquent l’ajout de données historiques sur les entreprises qui 
ont survécues après une période de détresse financière, ce qui biaise à la hausse l’effet du ratio 
BE/ME. En testant sur une base de données hybride composée de la base de données COMPUSTAT 
et CRSP, les auteurs concluent qu’il existe bien un biais de sélection ou de survie dans les résultats 
de Fama et French (1992). D'après leur publication, le bêta reste un indicateur significatif tout 
comme l’effet de taille, et l’effet du ratio BE/ME étant toutefois remis en question. 
La réponse à la critique de Kothari, Shanken et Sloan (1995) ne se fait pas attendre et Fama 
et French (1996a) publient une étude qui revoit le biais de survie et l’impact des données annuelles. 
Les auteurs citent diverses études sur le biais de survie qui supporte la méthodologie de Fama et 
                                                          
27 L’implication du modèle à cinq facteurs sur le marché des obligations n’a pas été soulevée dans ce mémoire, car 
ce type d’actif n’est pas à l’étude.  
28 L’utilisation de données annuelles permet, selon les auteurs, de réduire l’effet de friction des frais de transactions 
et l’effet des transactions non synchronisées. 
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French (1992), le biais n’étant pas suffisant pour expliquer le lien entre les rendements d’un titre 
et son ratio BE/ME. Les résultats de l’étude ne peuvent différentier le pouvoir explicatif d’un bêta 
calculé mensuellement d’un bêta calculé annuellement, les auteurs concluant plutôt sur un point 
au cœur du débat sur les modèles d’évaluation d’actifs : le bêta à lui seul n’est pas une mesure 
suffisante pour expliquer les rendements moyens, pierre angulaire du modèle CAPM traditionnel. 
Kim (1995) critique la méthodologie économétrique de Fama et French (1992), relevant 
les problèmes inhérents à la méthode 2SLS et au biais EIV. L’auteur souligne le fait que 
l’utilisation d’estimateurs β̂i a tendance à sous-estimer le coefficient du bêta et du fait même, à 
surestimer le coefficient de l’effet de taille dans la régression en coupe transversale suivante :  
 ri = λ0 + λ1β̂m,i + λ2Ln(ME)i + 𝜂𝑖   (16) 
Kim (1995) propose une correction à la méthode d’estimation des paramètres λi pour réduire 
l’impact du biais EIV. En utilisant la variance des erreurs de mesure du bêta réel (β − β̂) et la 
variance des termes d’erreur  𝜂𝑖, l’auteur dérive un facteur de correction par maximum de 
vraisemblance (MLE) sous condition d’homoscédasticité et d’hétéroscédasticité. 
L’efficience de ces correctifs et l’ampleur des correctifs sur l’estimation des λi sont mesurées par 
une simulation de Monte-Carlo. Selon les résultats, l’estimation avec le correctif de Kim (1995) 
tend vers la valeur réelle lorsque le nombre de portefeuilles N augmente, la situation étant inverse 
lorsque l’on applique la méthode traditionnelle d’estimation. Ainsi, l’auteur propose d’appliquer 
la régression sur les rendements de titres individuels au lieu de portefeuilles pour augmenter N, et 
donc améliorer la précision des estimateurs. 
L’auteur reprend l’étude de Fama et French (1992) en appliquant le nouveau correctif. Selon les 
résultats, le correctif de Kim (1995) réintègre le bêta comme variable explicative et diminue 
l’importance de l’effet de taille.  
Clare, Priestley et Thomas (1997) proposent la méthode des moindres carrés non linéaires 
à trois étapes (NL3SLS) présentée dans l’article de Burmeister et McElroy (1988). Cette méthode 
permet d’estimer simultanément les régressions en séries chronologiques et en coupe transversale 
tout en tenant compte du problème d’endogénéité lié au portefeuille de marché. En comparant la 
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régression de Fama et Macbeth (1973) avec le correctif de Shanken (1992)29 aux résultats obtenus 
avec le NL3SLS sur des données provenant du marché boursier du Royaume-Uni, les auteurs 
concluent que le rejet du bêta est lié principalement à la technique économétrique utilisée.  
Une étude plus approfondie de Clare, Priestley et Thomas (1998) revisite le modèle avec 
un estimateur unique pour le marché du Royaume-Uni. Dans cette étude, les auteurs démontrent 
qu’un ajustement à la méthode économétrique, principalement l’utilisation d’une régression non 
linéaire apparemment indépendante (NLSUR), permet d’ajuster pour le biais EIV. Le bêta semble 
être fortement significatif en utilisant le NLSUR, seul l’effet de taille reste significatif comme 
facteur d’anomalie empirique. 
Suite aux résultats du modèle multifactoriel de Fama et French (1993), Fama et French 
(1996b) testent si ces mêmes facteurs sont suffisants pour expliquer des anomalies30 répertoriées 
dans la littérature. Fama et French (1996b) testent donc l’effet de taille, du ratio BE/ME, du ratio 
P/E, du ratio flux monétaires sur prix (C/P) et de la croissance des ventes. Le modèle à trois facteurs 
semble, selon les résultats de l’étude, capturer la majorité des anomalies. Ce qui se démarque 
principalement de l’étude est l’incapacité du modèle à trois facteurs à capturer l’anomalie reliée à 
l’effet du momentum, étudiée par Jegadeesh et Titman (1993), suivi d’une étude plus détaillée en 
2001. 
 Jegadeesh et Titman (1993.2001) évaluent le rendement de diverses stratégies 
d’investissement sous un même principe de base : acheter les portefeuilles« gagnants » et vendre 
les portefeuilles « perdants», puis maintenir cette position sur une période de K mois. Le 
portefeuille gagnant est composé de titres ayant les meilleurs rendements sur une période de J 
mois, l’inverse pour le portefeuille de titres perdants. Ainsi, diverses périodes de rendements 
historiques et diverses périodes de détention des titres sont testées (dénotés stratégies K/J). La 
publication s'intéresse principalement aux résultats d’une stratégie où K et J sont de 6 mois. La 
stratégie sur la période de 1965 à 1989 réalise en moyenne un rendement excédentaire annuel 
                                                          
29 Voir la section 2.4.2. pour l’application du correctif de Shanken (1992) à la régression de Fama et Macbeth (1973) 
30 Pour le cadre de ce mémoire, le terme « anomalie » fait référence aux stratégies d’investissement dont les 
rendements ne peuvent être expliqués par le CAPM. 
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cumulatif de 12,01%. Pour expliquer ce phénomène, les auteurs formulent deux hypothèses, soit 
que les transactions sur les titres gagnants et perdants font varier temporairement les prix de leur 
valeur à long terme ou qu'il y a présence d'une sous réaction à court terme et d'une réaction 
excessive à long terme des investisseurs face à l’information disponible. 
 Carhart (1997) analyse la performance des fonds communs de placement afin de 
déterminer la persistance de leurs rendements. L’auteur teste trois modèles d’évaluation, soit le 
modèle CAPM, le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993,1996b) et un modèle à quatre 
facteurs estimé par la régression en séries chronologiques suivante : 
 
Ri,t − Rf,t = αi + βm,i(Rm,t − Rf,t) + βSMB,iSMBt  + βHML,iHMLt 
                         + βPR1YR,iPR1YRt + εi,t                                                           
(17) 
La portion de l’équation qui diffère du modèle à trois facteurs de Fama et French (1993) est l’ajout 
du terme PR1YRt, soit le rendement au temps t d’un portefeuille répliquant l’effet du momentum. 
Ce facteur est ajouté pour capturer l’anomalie relevée par Jegadeesh et Titman (1993,2001) qui 
n’a pu être expliquée par le modèle à trois facteurs de Fama et French (1996b). Selon ses résultats, 
l’ajout du facteur d’effet du momentum améliore significativement le pouvoir explicatif du modèle 
multifactoriel de Fama et French (1993, 1996b) quant aux rendements des fonds communs de 
placement. 
 Il n’y a pas seulement l’effet du momentum qui semble remettre en doute la performance 
du modèle à trois facteurs de Fama et French (1993). Fama et French (1997) évaluent l’estimation 
du coût des fonds propres pour diverses industries obtenue par l’approche du CAPM et du modèle 
à trois facteurs de Fama et French (1993). Les résultats ne favorisent aucun modèle en particulier, 
les deux modèles produisant des estimations du coût des fonds propres dont l’erreur type est de 
plus de 3% annuellement. Les auteurs attribuent ces résultats à la variabilité des bêtas et des primes 
de risque, le CAPM et le modèle de Fama et French (1993) étant construits sous l’hypothèse que 
l’exposition au risque et la compensation du risque sont constantes. Ainsi, les auteurs testent les 
modèles en utilisant diverses approches pour capturer la variation des bêtas, dont l’approche par 
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fenêtre glissante et par variables instrumentales31. Dans un contexte de prévision du coût de capital, 
les deux approches obtiennent des erreurs de prévision semblables, et l’erreur type du coût des 
fonds propres reste similairement élevée. 
Plus récemment, Fama et French (2012) ont observé l’impact de l’utilisation de facteurs 
d’anomalie empirique locaux par rapport à des facteurs internationaux pour l’évaluation d’actifs. 
En utilisant le modèle CAPM, le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993) et le modèle à 
quatre facteurs de Carhart (1997), les auteurs testent si les facteurs globaux peuvent expliquer le 
rendement de portefeuilles dits globaux et dits régionaux par des regroupements par bêta, par taille 
ou par momentum. Selon les résultats de l’étude, le modèle à quatre facteurs avec les facteurs 
globaux performe bien pour un portefeuille global n’ayant pas une prépondérance envers les titres 
à capitalisation très faible ou « microcaps »). Ce n’est cependant pas le cas pour un portefeuille 
régional, l’hypothèse nulle du test GRS étant rejetée par les trois modèles. Selon les auteurs, ces 
résultats témoignent empiriquement du manque d’intégration des prix entre les régions. En ce sens, 
Fama et French (2012) évaluent les portefeuilles régionaux avec des facteurs régionaux. Les 
résultats semblent indiquer que les modèles multifactoriels sous facteurs régionaux capturent bien 
les rendements régionaux, le modèle de Carhart (1997) étant le plus performant. Cependant, les 
auteurs soulignent que les résultats obtenus ne prennent pas compte du risque potentiel des 
variations des taux de change32, ce qui limite l’inférence des résultats.  
2.1.3. Modèles d’équilibre et risque idiosyncratique 
 
 Un lien important commun aux modèles traditionnels d’évaluation d’actifs existe par 
l’entremise d’une condition implicite. En effet, les modèles impliquent que seule l’exposition 
systématique d’un actif aux facteurs de risque devrait être compensée. Dans le cas du CAPM de 
Sharpe (1964), un seul facteur de risque est spécifié (marché), alors que la formulation plus 
générale de l’APT de Ross (1976) ouvre la porte à une multitude de facteurs potentiels de risque 
tel que vu dans la sous-section 2.1.2. Il est donc possible de tester le fondement théorique de ces 
                                                          
31 Voir les sections 2.2.2. et 2.2.3. pour plus de détails sur ces approches 
32 Ceci revient à émettre l’hypothèse que toutes les devises sont à parités. 
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modèles en ajoutant une mesure du risque idiosyncratique tel que Lintner (1965b) aux tests 
empiriques des facteurs de risque. La sous-section suivante constitue une courte revue de littérature 
sur le rôle du risque idiosyncratique dans l’évaluation d’actifs. 
Suite aux travaux de Banz (1981) et de Reinganum (1981), Lakonishok et Shapiro (1985) 
testent si l’effet de taille est lié au fait que le rendement des petites entreprises est plutôt influencé 
par leur propre variance comparativement aux titres de grandes entreprises. L’intuition est qu’un 
titre à faible capitalisation boursière se retrouvera dans un plus petit nombre de portefeuilles 
détenus qu’un titre à grande capitalisation boursière. Ce manque de diversification pousserait alors 
les investisseurs à exiger un rendement plus élevé pour supporter la portion de risque 
idiosyncratique. Le modèle utilisé est similaire à (10), les auteurs ajoutent cependant une mesure 
du risque résiduel équivalente à la racine carrée de la mesure du risque idiosyncratique de 
l’équation (4) de Lintner (1965b), ainsi qu’une mesure du risque total 
(systématique+idiosyncratique). La méthodologie de Fama et Macbeth (1973) est utilisée pour la 
formation des portefeuilles et l’estimation des régressions en coupe transversale est effectuée par 
OLS et GLS. Selon les résultats de l’étude, seul l’effet de taille est relativement significatif, mais 
l’effet perd de son pouvoir explicatif lorsque les données du mois de janvier sont retirées de 
l’échantillon. Ces mêmes résultats rejettent l’hypothèse à l’étude et les conditions sous-jacentes 
du modèle CAPM. 
 Lehmann (1990) propose une analyse économétrique détaillée sur l’impact du risque 
idiosyncratique dans les tests empiriques du CAPM. Selon l’auteur, il existe deux sources 
plausibles de biais qui expliqueraient l’incapacité d’obtenir des estimations statistiquement fiables 
sur l’impact linéaire du risque résiduel : l’impact est plutôt non linéaire et les procédures 
économétriques pour évaluer l’impact sont inadéquates. Selon l’auteur, l’explication la plus 
plausible réside dans les procédures économétriques. Suite à une analyse approfondie des 
méthodologies de Black, Jensen et Scholes (1972) et Fama et Macbeth (1973) ainsi que des 
méthodes économétriques de distances minimales telles que le GMM de Hansen (1982), l’auteur 
conclut en quatre points :  
1. les procédures qui corrigent les régressions en coupe transversale sur titres individuels ou 
corrigent les estimateurs du GMM pour les erreurs de mesure dans les bêtas et les variances 
résiduelles semblent mesurer avec fiabilité l’impact du risque résiduel; 
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2. les approches conventionnelles de distances minimales telles que le GMM dénotent une 
performance relativement faible quant à l’évaluation des relations rendements-risques, 
comparativement aux mesures de distances minimales avec correctifs; 
 
3.  il semblerait y avoir présence de multicolinéarité entre les bêtas et les mesures de risque 
idiosyncratique. La méthodologie de Black, Jensen et Scholes (1972) serait donc plus 
appropriée pour obtenir une estimation efficiente de l’effet du risque résiduel; 
 
4. les matrices de covariance asymptotiques ne sont pas des matrices de poids fiables pour 
agréger les mesures obtenues par processus de distances minimales en raison de leur 
imprécision dans un échantillon fini33. 
 
Suite à cette analyse économétrique, l’auteur évalue empiriquement l’impact du risque 
idiosyncratique et confirme les résultats obtenus par Douglas (1969). Motivés par ces résultats, 
Markiel et Xu (2006) développent une version du CAPM où suffisamment d’investisseurs ne 
détiennent pas le portefeuille du marché34, ce qui expliquerait pourquoi le risque idiosyncratique 
est un facteur potentiel de risque dans l’évaluation de titres. Intuitivement, s’il existe un 
portefeuille de marché dit « vrai », mais non accessible à tous les investisseurs, et un portefeuille 
de marché dit « accessible » à tous, mais qui ne contient pas tous les actifs, une portion du risque 
systématique relatif au portefeuille « accessible » sera considéré comme du risque idiosyncratique 
relativement au « vrai » portefeuille de marché.  
Pour tester empiriquement leur modèle, les auteurs mesurent le risque idiosyncratique comme étant 
l’écart-type des termes d’erreur obtenus par l’estimation dans un premier temps du modèle du 
CAPM, puis par le modèle multifactoriel de Fama et French (1993). De plus, les auteurs 
reproduisent la méthodologie de Fama et French (1993) pour créer un facteur de risque 
idiosyncratique basé sur l’approche des portefeuilles répliques. Les auteurs reproduisent les études 
de Fama et Macbeth (1993) ainsi que Fama et French (1992) avec des données contemporaines. 
En contrôlant pour l’effet de taille, les résultats obtenus supportent l’importance du risque 
idiosyncratique comme facteur de risque pour expliquer les variations en coupe transversale des 
                                                          
33 Voir la section 2.4.3. pour les techniques d’estimation itérative qui améliore l’efficience d’estimateurs du GMM 
dans un échantillon fini.  
34 Le modèle puise son fondement à la fois théorique par la finance comportementale et sur des observations 
empiriques des fonds communs de placement.  
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rendements. Ces résultats empiriques supportent la relation positive entre le risque idiosyncratique 
et le rendement, ce qui concorde avec les fondements théoriques du modèle du CAPM avec accès 
limités au « vrai » portefeuille de marché, et non les fondements du CAPM traditionnel. 
Ang, Hodrick, Xing, and Zhang (2006,2009) étudient le risque idiosyncratique de façon 
similaire à Markiel et Xu (2006), mais en calculant le risque résiduel sur les titres individuellement 
et non regroupés en portefeuille. Les principaux résultats de l’étude semblent supporter une 
relation entre le risque idiosyncratique et les rendements, mais contrairement à Markiel et Xu 
(2006), cette relation serait inverse. La relation en coupe transversale est d’ailleurs robuste à la 
présence d’autres facteurs de la littérature comme l’effet de taille, l’effet du ratio BE/ME et l’effet 
momentum, ainsi qu’au facteur de coasymétrie d’Harvey et Siddique (2000)35. De plus, ces 
résultats empiriques sont robustes à différents marchés (Amérique du Nord, Europe, Asie), et à 
divers cycles économiques. Selon les résultats, la prime pour le risque idiosyncratique serait en 
moyenne de – 1,31% par mois. Si ces résultats semblent alarmants pour les partisans du CAPM, 
les auteurs soulignent qu’il n’existe pas, du moins au moment de l’étude, de fondements théoriques 
qui expliqueraient ce phénomène empirique. 
Il ne semble donc pas y avoir de consensus sur le rôle du risque idiosyncratique. Bali et Cakici 
(2008) attribuent ces résultats contradictoires à la sensibilité des résultats aux paramètres 
méthodologiques utilisés dans la littérature, soit: 
1. la fréquence des données utilisées pour calculer le risque idiosyncratique;  
 
2. la méthode de pondération des portefeuilles;  
 
3. les points de rupture ou « breakpoints » utilisés pour classer les portefeuilles en quintiles 
ou en déciles; 
 
4. les méthodes de contrôle de l’effet de taille par exemple. 
 
 
 
 
 
                                                          
35 Voir section 2.3.3 pour le facteur de coasymétrie. 
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2.1.4. Sommaire des études empiriques des modèles d’évaluation d’actifs traditionnels 
 
 
Les principaux tests empiriques du CAPM sont présentés sous deux formes, soit sous la forme de 
régressions en séries chronologiques, soit sous la forme de régressions en coupe transversale. 
Respectivement, l’objectif de ces tests empiriques est de déterminer si le bêta du marché est 
suffisant pour décrire la variation des rendements ou de déterminer si les différences de rendements 
entre les actifs peuvent être expliquées par une exposition différente au marché.  
Les tests empiriques par série chronologique posent comme hypothèse nulle que l’ordonné à 
l’origine est zéro pour un actif si le test est basé sur des rendements excédentaires. L’hypothèse 
conjointe est que la moyenne des ordonnées des actifs n’est pas différente de zéro. Dans ce cas, un 
test couramment utilisé est le test-GRS [Fama et French (1993-1996b-2012) et Ang, Hodrick, Xing 
et Zhang (2006-2009)].  
Plusieurs études empiriques sont plutôt basées sur la variation en coupe transversale des 
rendements, en utilisant principalement des rendements excédentaires mensuels. Dans le cas du 
CAPM, les tests consistent à vérifier si l’ordonnée est statistiquement égale à zéro, et la prime de 
risque du facteur de marché est positive et statistiquement significative. Dans le cas des modèles 
multifactoriels compatibles avec la théorie de l’APT, l’objectif est de vérifier si les primes de 
risque sont significatives et si le signe des primes correspond aux attentes théoriques de l’étude. 
En ce sens, les travaux de Fama et Macbeth (1973) constituent l’un des articles les plus influents 
dans l’étude de la coupe transversale des rendements. Les résultats supportent le CAPM en 
trouvant une relation positive et linéaire avec le bêta du marché, aucune relation significative avec 
le risque idiosyncratique, mais les auteurs remarquent que la taille de l’ordonnée à l’origine est 
plutôt compatible avec la forme à deux facteurs du CAPM [Black (1972), Black, Jensen et Scholes 
(1972) et Blume et Friend (1970)] que la formulation traditionnelle de Sharpe (1964). La 
méthodologie en deux étapes n’est pas sans biais, souffrant principalement du biais EIV [Miller et 
Scholes (1972)]. À cet égard, plusieurs auteurs ont proposé des correctifs aux tests statistiques 
[Shanken (1992) et Newey et West (1987)] ou d’autres outils économétriques comme le GLS 
[Banz (1981) et Chan, Chen et Hsieh (1985)]. Le présent mémoire propose donc l’utilisation de la 
régression de Fama et Macbeth (1973) avec et sans correctifs de Shanken (1992) pour évaluer 
l’impact potentiel du biais EIV sur l’inférence statistique. 
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Ces premiers résultats optimistes pour les partisans du CAPM sont cependant mis à l’épreuve 
lorsque des tests approfondis révèleront plusieurs anomalies que le modèle ne peut expliquer : 
 l’effet de taille [Banz (1981)], où les titres à faibles capitalisations ont des rendements 
supérieurs aux titres à grande capitalisation; 
 
 l’effet du ratio P/E [Basu (1983)], où les firmes ayant un ratio P/E élevé ont tendance à 
avoir des rendements plus faibles; 
 
 l’effet de l’endettement [Bhandari (1988)], où les titres ayant un ratio d’endettement élevé 
ont des rendements réalisés plus élevés que prévus par le CAPM; 
 
 l’effet du ratio BE/ME répertorié par Stattman (1980), où les titres ayant un ratio BE/ME 
élevé ont des rendements plus élevé; 
 
 l’effet du momentum [Jegadesh et Titman (1993)], où les titres ayant les meilleures 
performances sur une période de six mois obtiennent des rendements plus élevés sur une 
période subséquente de six mois, l’inverse s’appliquant pour les titres ayant la pire 
performance. 
 
 Selon les tests empiriques, ces anomalies persistent en présence du bêta de marché, remettant en 
doute la validité du CAPM. Fama et French (1992) étudient l’interaction entre ces anomalies et le 
bêta et remarquent que non seulement l’effet de taille et du ratio BE/ME dominent sur l’effet du 
ratio P/E et de l’endettement, mais qu’ils permettent d’expliquer une portion de la variation en 
coupe transversale des rendements qui n’est pas capturée par le bêta. 
Les failles empiriques du CAPM motivent la recherche vers de nouvelles approches à l’évaluation 
d’actifs. Dans ce sens, Ross (1976) propose le modèle d’équilibre sous condition d’arbitrage APT, 
qui lie les rendements à leur exposition au risque systématique provenant de plusieurs facteurs 
communs. Le modèle ne spécifiant pas quels sont les facteurs pertinents pour évaluer les titres 
boursiers, l’identification de ces facteurs passe généralement par une analyse factorielle [Roll et 
Ross (1980)], une spécification basée sur la théorie macroéconomique [Chan, Chen et Hsieh 
(1985) et Chen, Roll et Ross (1986)] et une spécification basée sur des anomalies empiriques 
[Fama et French (1993-1996b-2012) et Carhart (1997)].  
De ces modèles multifactoriels, le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993) se démarque 
par sa performance face aux anomalies du marché. L’ajout de facteurs réplicateurs de l’effet de 
taille et de ratio BE/ME au facteur de marché augmente la performance du modèle, atteignant des 
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mesures de R2 ajustés supérieures à 85%. L’influence de ce modèle sur la recherche en évaluation 
d’actifs est incontestable, plusieurs études remplaçant le CAPM comme modèle de référence par 
le modèle à trois facteurs [Ang,Hodrick,Xing et Zhan (2006-2009) et Bali et Cakici (2008)]. 
L’étude de Fama et French (1993) n’est pas sans critiques, le modèle étant sensible notamment 
aux choix des données [Kothari, Shanken et Sloan (1995)], à la méthode économétrique utilisée 
[Kim (1995) et Clare,Priestley et Thomas (1997-1998)] et aux regroupements de portefeuilles 
basés autrement que par taille et ratio BE/ME [Fama et French (1996b-1997-2012) et Carhart 
(1997)]. Le manque de fondements théoriques est même souligné par les auteurs qui supposent 
que les facteurs d’anomalie empirique sont des « proxys » d’un ensemble de véritables facteurs de 
risque. Finalement, les performances du modèle aux tests en coupe transversale sont plus mitigées, 
particulièrement dans le cas de portefeuilles classés par industrie [Fama et French (1997)]. Ainsi, 
le présent mémoire propose d’évaluer les rendements en coupe transversale des portefeuilles 
regroupés par rapport aux principales anomalies du marché, soit l’effet de taille, de ratio BE/ME 
et du momentum ainsi que par industrie. 
Un point commun important des modèles de forme APT et du CAPM est que seule l’exposition 
systématique aux facteurs de risque doit être considérée dans l’évaluation d’actifs. Ainsi, ces 
modèles peuvent être testés par rapport à la présence d’une mesure de risque idiosyncratique 
[Litner (1965b), Fama et Macbeth (1973), Lakonishok et Shapirov (1985) et Markiel et Xu (2006)]. 
Il n’existe cependant pas de consensus par rapport au rôle du risque idiosyncratique dans 
l’évaluation d’actifs, les tests empiriques divergeant entre une relation significative positive 
[Litner (1965b) et Markiel et Xu (2006)], négative [Litner (1965b) et Markiel et Xu (2006)] ou 
simplement non significative [Fama et Macbeth (1973)] entre le risque résiduel et l’espérance de 
rendement. D’ailleurs, ces résultats ambigus sont particulièrement sensibles à l’approche 
méthodologique utilisée [Bali et Cakici (2008)]. En raison des contradictions et du manque de 
clarté empirique par rapport au rôle du risque idiosyncratique dans l’évaluation d’actifs, l’étude de 
ce phénomène est exclue de ce mémoire. 
Le point majeur à retenir de cette section est que le CAPM, dans toute son élégance et simplicité, 
ne peut expliquer les anomalies empiriques sous sa forme traditionnelle. Ainsi, une piste de 
solution vers une réintégration du CAPM est de relâcher les hypothèses de prime de risque et de 
sensibilité au risque constante. Dans ce cas, une forme conditionnelle du CAPM, où l’information 
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changeante disponible aux investisseurs influence leur anticipation pourrait être adéquate lorsque 
la version inconditionnelle ne l’est pas. En ce sens, la section suivante propose une revue de 
littérature ciblée des modèles conditionnels et des tests empiriques proposés pour les évaluer.  
Le tableau 1 des pages suivantes fait état des caractéristiques et résultats des principaux articles 
sur les tests empiriques des modèles d’évaluation d’actifs de ce chapitre :
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Tableau 1. Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur le CAPM et les modèles empiriques 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement  
des titres 
Forme 
empirique  
Facteur de 
risque 
Principaux résultats 
Lintner  
(1965b) 
annuelle  
(1954-1963) 
2SLS Individuel 
coupe 
transversale 
marché, risque 
idiosyncratique 
(i) Une mesure du risque idiosyncratique détient un pouvoir 
explicatif significatif des rendements et robuste en présence 
d’une mesure de risque systématique (bêta); (ii) la relation 
empirique entre le risque idiosyncratique et les rendements 
est positive. 
Blume et 
Friend  
(1970) 
mensuelle  
(1945-1968) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement  
par covariance 
coupe 
transversale 
marché,  
risque total 
(i) La performance des fonds communs de placement est 
empiriquement inversement liée avec le risque. 
Black, Jensen 
et Scholes  
(1972) 
mensuelle  
(1931-1965) 
OLS et 2SLS 
(test-t) 
regroupement  
par bêta 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché 
(i) Les alphas diffèrent significativement du taux sans 
risque; (ii) les résultats supportent plutôt la formulation à 
deux facteurs du CAPM. 
Fama et 
Macbeth  
(1973) 
mensuelle 
 (1926-1968) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement  
par bêta 
coupe 
transversale 
marché, risque 
idiosyncratique 
(i) Les rendements espérés sont liés positivement et 
linéairement avec le bêta; (ii) il n’y a pas de lien significatif 
avec le risque idiosyncratique et les rendements espérés;(iii) 
l’ordonnée à l’origine de la droite du marché est 
généralement plus élevée que le taux sans risque, ce qui 
supporte la forme à deux facteurs du CAPM. 
Roll et Ross  
(1980) 
quotidienne  
(1962-1972) 
MLE et GLS 
 (test-t, test-F,  
test Khi-carré) 
regroupement 
arbitraire 
coupe 
transversale 
non spécifiable 
 (variant de 3 à 5 
facteurs) 
(i)Au moins trois facteurs sont nécessaires pour capturer la 
variabilité des rendements dans un modèle multifactoriel sous 
équilibre d’arbitrage. 
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Tableau 1(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur le CAPM et les modèles empiriques 
Auteurs 
Fréquence des données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement  
des titres 
Forme empirique  
Facteur de 
risque 
Principaux résultats 
Banz  
(1981) 
mensuelle  
(1936-1975) 
2SLS et GLS  
(test-t) 
regroupement  
par taille 
coupe transversale marché, taille 
(i)En moyenne, les firmes à faible capitalisation ont un rendement 
significativement plus grand que les firmes à grande capitalisation; 
(ii) ce phénomène n'est pas sensible à la pondération du 
portefeuille de marché. 
Reiganum  
(1981) 
annuelle et quotidienne  
(1963-1980) 
OLS  
(test-t) 
regroupement  
par taille, par ratio 
E/P 
série 
chronologique 
marché 
(i) Les portefeuilles constitués de titres à ratio E/P élevé produisent 
des rendements anormaux relativement au CAPM (ii); ce 
phénomène ne persiste pas lorsque l'effet de taille est contrôlé. 
Staumbaugh  
(1982) 
mensuelle  
(1953-1976) 
MLE  
(test LR, test LM) 
regroupement par 
type d'actifs 
coupe transversale marché 
(i) La composition d’actifs dans le portefeuille de marché 
n’influence pas significativement l’inférence statistique des tests 
empiriques du CAPM; (ii) la principale source de volatilité des 
rendements du portefeuille de marché provient des actions. 
Basu  
(1983) 
annuelle et mensuelle  
(1963-1979) 
OLS  
(test-Hotelling T2, 
test-F) 
regroupement par 
taille et ratio E/P 
série 
chronologique 
marché 
(i)L'effet du ratio E/P prédomine sur l'effet de taille lorsque les 
rendements sont contrôlés pour le risque systématique. 
Chan, Chen 
et Hsieh  
(1985) 
mensuelle  
(1958-1977) 
2SLS et GLS  
(test-Hotelling T2) 
regroupement par 
taille 
coupe transversale 
marché, 
croissance de 
l'industrie, 
inflation, 
structure à 
terme, taille, 
prime de défaut 
(i) L'effet de taille est capturé en partie par des variables 
économiques liées au changement de la prime de risque; (ii) un 
modèle simple comportant comme variable explicative le log 
naturel de la valeur marchande performe similairement à un 
modèle multifactoriel de six variables économiques. 
Lakonishok 
et Shapiro  
(1985) 
mensuelle  
(1962-1981) 
2SLS et GLS 
(test-t)  
regroupement par 
bêta, taille et risque 
idiosyncratique 
coupe transversale 
marché, taille, 
risque 
idiosyncratique, 
risque total 
(i) Le risque total et résiduel n'ont pas plus de pouvoir explicatif 
que le risque systématique pour capturer l'effet de taille; (ii) les 
mesures de risque systématique, résiduel et total ne capturent pas 
les variations en coupe transversale des rendements. 
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Tableau 1 (suite). Caractéristique et principaux résultats des études empiriques sur le CAPM et les modèles empiriques 
Auteurs 
Fréquence des 
données (période à 
l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement  
des titres 
Forme empirique  Facteur de risque Principaux résultats 
Chen, Roll et 
Ross (1986) 
mensuelle  
(1953-1983) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement 
par taille 
coupe transversale 
croissance de 
l'industrie, 
inflation, structure 
à terme, prime de 
défaut, prix du 
pétrole 
(i) Les variables économiques basées sur la croissance de 
l'industrie, l'inflation, la structure à terme et la prime de risque 
permet de capturer significativement la variation des rendements 
espérés; (ii) le bêta n'est plus significatif en présence de facteurs 
économiques. 
Bhandari  
(1988) 
mensuelle  
(1948-1979) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement 
par bêta, taille et 
endettement 
coupe transversale 
marché, ratio 
d'endettement, 
taille 
(i) L'espérance de rendement d'un titre est positivement lié au ratio 
d'endettement de la firme; (ii) ce résultat persiste au contrôle pour 
le risque systématique (bêta) et est robuste à l'effet de taille et 
l'effet janvier. 
Fama et French 
(1992) 
mensuelle  
(1963-1990) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement 
par bêta, taille, 
ratio BE/ME et 
ratio E/P 
coupe transversale 
marché, ratio 
d'endettement, 
taille, ratio 
BE/ME, ratio E/P 
(i) Le risque systématique (bêta) ne capture pas les variations en 
coupe transversale des rendements; (ii) l'effet de taille et du ratio 
BE/ME semble capturer l'effet du ratio d'endettement et du ratio 
E/P. 
Fama et French 
(1993) 
mensuelle  
(1963-1991) 
OLS  
(test-t,test-GRS) 
regroupement 
par taille et ratio 
BE/ME 
série 
chronologique 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
structure à terme, 
prime de défaut 
(i) Des facteurs réplicateurs de l'effet de taille et de ratio BE/ME 
capturent en grande partie la variation commune des rendements; 
(ii) les facteurs réplicateurs de structure à terme et de prime de 
défaut semblent capturer les variations de rendements communes 
à celles capturées par le facteur de marché. 
Jegadeesh et 
Titman (1993) 
mensuelle  
(1965-1989) 
OLS 
 (test-t ,test-F,  
correctif de 
Newey-West) 
regroupement 
par bêta, taille et 
momentum 
série 
chronologique 
marché 
(i) Les rendements anormaux obtenus par une stratégie 
d'investissement basée sur le momentum de six mois ne peuvent 
être expliquées par leur bêta et l'effet de taille. 
Kothari, 
Shanken et Sloan  
(1995) 
annuelle  
(1927-1990) 
OLS et 2SLS  
(test-t, correctif de  
Newey-West) 
regroupement 
par bêta, taille et 
 ratio BE/ME 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché, taille,  
ratio BE/ME, 
(i) Le bêta permet de capturer la variation des rendements en 
coupe transversale lorsqu'il est calculé annuellement; (ii) l'effet du 
ratio BE/ME semble être relié au biais de survie. 
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Tableau 1 (suite). Caractéristique et principaux résultats des études empiriques sur le CAPM et les modèles empiriques 
Auteurs 
Fréquence des données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupemen
t  
des titres 
Forme empirique  Facteur de risque Principaux résultats 
Kothari, 
Shanken et 
Sloan  
(1995) 
annuelle  
(1927-1990) 
OLS et 2SLS  
(test-t, correctif de  
Newey-West) 
regroupement 
par bêta, taille 
et 
 ratio BE/ME 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché, taille,  
ratio BE/ME, 
(i) Le bêta permet de capturer la variation des rendements en 
coupe transversale lorsqu'il est calculé annuellement; (ii) 
l'effet du ratio BE/ME semble être relié au biais de survie. 
Kim  
(1995) 
mensuelle  
(1926-1990) 
MLE  
(correctif de Kim) 
Individuel coupe transversale marché, taille 
(i) Le biais EIV a comme conséquence de sous-évaluer le 
niveau de signification statistique des bêtas et de surestimer 
l'effet de taille; (ii) sous correctifs, le bêta devient significatif 
et l'effet de taille est toujours significatif, mais perd de son 
importance. 
Fama et French 
(1996b) 
mensuelle  
(1963-1993) 
OLS  
(test-t ,test-GRS) 
regroupement 
par bêta, taille, 
ratio BE/ME, 
ratio E/P, 
croissance des 
ventes, 
momentum et 
ratio C/P 
série 
chronologique 
marché, taille,  
ratio BE/ME,  
 
(i) Un modèle multifactoriel composé des facteurs de Fama 
et French (1993) capture la majorité des anomalies qui ne 
sont pas expliquées par le CAPM; (ii) l'effet de momentum 
n'est pas capturé par le modèle de Fama-French (1993). 
Clare, Priestley 
et Thomas  
(1997) 
mensuelle  
(1983-1990) 
NL3SLS et 2SLS  
(test-t, correctif de 
Shanken) 
regroupement 
par taille 
coupe transversale marché, taille 
(i) Le bêta est significatif lorsque la méthode économétrique 
utilisée permet l'estimation en simultanée des bêtas et des 
primes de risque ou permet de corrigé pour l'intercorrélation 
entre les termes d’erreur. 
Carhart  
(1997) 
mensuelle  
(1962-1993) 
OLS  
(test-t) 
regroupement 
par 
performance 
série 
chronologique 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
momentum 
(i) L'ajout d'un facteur de momentum au modèle 
multifactoriel de Fama et French (1993) multifactoriel à 
capturer la variation des rendements de fonds communs de 
placement. 
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Tableau 1(suite). Caractéristique et principaux résultats des études empiriques sur le CAPM et les modèles empiriques 
Auteurs 
Fréquence des données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement  
des titres 
Forme 
empirique  
Facteur de risque Principaux résultats 
Clare, Priestley 
et Thomas  
(1998) 
mensuelle  
(1980-1993) 
NLSUR  
(test-t) 
regroupement par 
bêta et taille 
coupe 
transversale 
marché, taille, 
endettement, 
 ratio BE/ME, ratio E/P 
(i) L'effet du ratio BE/ME, E/P et de l'endettement ne 
sont pas significatifs lorsque les paramètres sont 
estimés simultanément. 
Markiel et Xu  
(2006) 
mensuelle  
(1975-2000) 
OLS et 2SLS  
(test-t) 
regroupement par 
bêta et taille 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché, taille, risque 
idiosyncratique 
(i) Sous condition d’accès limité au portefeuille de 
marché, le risque idiosyncratique constitue un facteur 
pertinent dans un modèle à l’équilibre; (ii) la relation 
entre les rendements espérés et le risque idiosyncratique 
est positive et robuste en présence des facteurs 
d’anomalie empirique de Fama et French (1992-1993). 
Ang,Hodrick, 
Xing et Zhang  
(2006-2009) 
quotidienne et mensuelle 
 (1986-2000) 
OLS et 2SLS 
 (test-t, test-GRS,  
correctif Newey-West) 
regroupement par 
bêta, risque 
idiosyncratique et 
par nationalité 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché, taille, ratio 
BE/ME, momentum, 
risque idiosyncratique, 
liquidité 
(i) la relation entre le risque idiosyncratique est négative 
et robuste en présence des facteurs d’anomalie 
empirique de Carhart (1997), de coasymétrie de 
Harvey-Siddique et de liquidité; (ii) la relation est 
robuste aux marchés internationaux.  
Bali et Cakici  
(2008) 
quotidienne et mensuelle 
(1958-2004) 
OLS et 2SLS  
(test-t, test GRS,  
correctif Newey-West) 
regroupement par 
bêta et risque 
idiosyncratique 
coupe 
transversale/ 
série 
chronologique 
marché, taille, ratio 
BE/ME, momentum, 
risque idiosyncratique 
(i)Les résultats des tests empiriques sur le rôle du risque 
idiosyncratique sont contradictoire en raison du manque 
de robustesse de la méthodologie utilisée; (ii) les 
résultats sont sensibles à la fréquence des données, à la 
pondération des portefeuilles, aux points de rupture et 
aux méthodes de contrôle des anomalies. 
Fama et French 
(2012) 
mensuelle  
(1989-2011) 
OLS  
(test-t,test-GRS) 
regroupement par 
taille, ratio 
BE/ME, 
momentum et 
nationalité 
série 
chronologique 
marché, taille, ratio 
BE/ME, momentum 
(i) Les facteurs de Fama et French (1993) et Carhart 
(1997) capturent les variations de portefeuilles 
internationaux lorsqu'ils sont basés sur l'ensemble des 
titres du marché mondial; (ii) les facteurs internationaux 
ne capturent pas la variation des rendements de 
portefeuilles regroupés par régions géographiques et les 
portefeuilles ayant une forte concentration de titres 
microcaps. 
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2.2. Modèle d’évaluation d’actifs conditionnel  
 
Empiriquement, l’estimation des modèles incorporant le bêta suppose généralement que 
les bêtas et la prime de risque sont constants dans le temps. Cette hypothèse est particulièrement 
restrictive si l’on considère le dynamisme des marchés, le changement dans les perspectives 
économiques et technologiques ainsi que la perception des investisseurs par rapport au risque. 
L’incapacité du CAPM statique à incorporer ces dynamiques pourrait expliquer la faible 
performance du modèle aux tests empiriques vus dans la section précédente. Ainsi, des auteurs ont 
tenté de vérifier et de modéliser la variation des bêtas et de la prime de risque en utilisant diverses 
approches. La section suivante énumère quelques exemples d’études qui ont portés sur le caractère 
prévisible des rendements et sur la volatilité des primes de risque. Par la suite, les principales 
méthodes de conditionnement de l’information seront présentées, une attention particulière sera 
portée aux méthodes de conditionnement par variables instrumentales qui seront utilisées dans ce 
mémoire. Finalement, quelques études critiquant les modèles conditionnels seront présentées. 
2.2.1. Prévisibilité des rendements et variabilité de la prime de risque 
 
Jusqu’à la fin des années 60, les rendements étaient considérés comme étant imprévisibles 
et associés à des mouvements stochastiques aléatoires. Ce constat sera cependant mis à l’épreuve 
par différentes études qui suggèrent que les rendements des titres financiers sont partiellement 
prévisibles à long terme. Il est donc raisonnable de croire que l’investisseur considère l’utilisation 
d’un ensemble de variables à caractère prévisionnel pour prendre ses décisions. Il faut cependant 
que l’information utilisée par l’investisseur se reflète dans les prix afin de valider empiriquement 
la modélisation dynamique des rendements. En ce sens, la présente sous-section propose une 
courte revue de la littérature sur l’efficience de marché, la prévisibilité des rendements et la 
variabilité de la prime de risque. 
Fama (1970) analyse le travail fait sur l’efficience des marchés. La théorie de l’efficience 
de marché porte sur la capacité des prix à refléter complètement et s’ajuster rapidement à 
l’information disponible. Les modèles d’équilibre tel que le CAPM de Sharpe (1964) et Lintner 
(1965a) impliquent que les rendements espérés suivent un « fair game » (une situation où le gain 
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d’une personne équivaut à la perte de l’autre). Ainsi, il serait impossible d’obtenir un rendement 
anormal en utilisant une information particulière.  
L’auteur sépare les tests empiriques en trois catégories basées sur l’ensemble de l’information 
testé : les tests sur la forme faible, la forme semi-forte et forte de l’efficience de marché. Les tests 
sur la forme faible portent sur les prix et rendements historiques, la forme semi-forte sur toutes 
informations publiques et la forme forte sur l’information privée. Selon les tests sur la forme faible 
d’efficience, il y aurait présence d’autocorrélation quotidienne des prix. Cette autocorrélation ne 
serait pas suffisante pour créer une stratégie d’investissement qui est profitable de façon persistante 
considérant les frais de transactions par exemple. 
Les tests sur la forme semi-forte portent au moment de l’étude sur les fractionnements d’actions 
[(Fama ,Fisher, Jensen et Roll 1969)], l’annonce des bénéfices annuels [(Ball et Brown 1968)] et 
l’émission d’actions [(Scholes 1969)]. Ces études démontrent que ces indicateurs ne contiennent 
pas de pouvoir prévisionnel sur les rendements, les prix s’ajustant rapidement à l’annonce de ces 
informations. Ces résultats supportent donc la forme semi-forte d’efficience. Les auteurs concluent 
sur les tests de la forme forte qui se rapporte à l’information privilégiée des initiés (Scholes 1969). 
Cette information ne serait pas reflétée dans les prix, l’efficience forte ne serait donc pas soutenue 
empiriquement. 
Fama (1991) revisite les travaux faits sur l’efficience de marché durant la période de 20 
ans depuis la publication de 1970. L’auteur reformule les définitions des tests d’efficience, les tests 
étant depuis classés selon les catégories suivantes : études sur la prévisibilité des rendements 
(forme faible), études événementielles (forme semi-forte) et études sur l’information privilégiée 
(forme forte). 
L’auteur souligne que les résultats obtenus concernant la prévisibilité à court terme des rendements 
dans les études post 1970 sont semblables à ceux obtenus pré 1970. En effet, les études soulèvent 
l’autocorrélation temporelle à court terme des rendements calculés quotidiennement et 
hebdomadairement, mais ces corrélations sont très peu significatives économiquement et 
expliquent qu’une faible portion de la volatilité des rendements. Il en est de même pour la 
prévisibilité à long terme telle que présentée par Fama et French (1988). L’étude montre que les 
rendements historiques peuvent prévoir une partie de la variation des rendements sur un horizon 
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de 2 à 10 ans et que cette autocorrélation des rendements est négative lorsque les tests sont 
effectués sur l’ensemble de l’échantillon couvrant la période de 1926 à 1985. Ainsi, les rendements 
positifs sont suivis en moyenne par des rendements négatifs et vice-versa. Ce phénomène de retour 
à la moyenne est particulièrement significatif lorsque le décalage des rendements est entre 3 à 5 
ans mais l’autocorrélation retombe à zéro pour un horizon au-delà de 5 ans. Cependant, ces 
résultats ne sont pas robustes lorsque la période à l’étude est limitée aux 45 dernières années de 
l’échantillon. En effet, les autocorrélations des divers horizons de temps sont plus près de zéro 
pour les périodes à l’étude qui commence après 1940. 
 Keim et Stambaugh (1986) testent le pouvoir prévisionnel de variables reliées à l’écart des 
taux des obligations long terme et court terme ainsi que l’écart entre les obligations corporatives à 
faible cote et les obligations gouvernementales. Les résultats supportent une variabilité temporelle 
des primes de risque et confirment qu’il existe bien de l’information sur le marché qui permet de 
prévoir une partie de la prime de risque avec constance. L’étude se démarque de l’étude de Chen, 
Rollet Ross (1986) par l’utilisation de variables économiques ex- ante (variables décalées d’un 
mois), ce qui permet selon Keim et Stambaugh (1986) de vérifier les mouvements dans les primes 
de risque. Fama et French (1989) stipulent que l’espérance de rendement est liée en partie au cycle 
économique, plus basse en période de croissance économique et plus élevée en période de 
récession. Des variables liées au taux de dividendes et d’écart de taux des structures à terme 
captureraient en partie ces variations. L’étude se démarque de Keim et Stambaugh (1986) en 
testant pour des décalages au-delà de la période d’un mois.. Campbell (1987) dénote que des 
variables36 utilisées pour prévoir les rendements excédentaires des structures à terme ont un 
pouvoir prévisionnel significatif sur les rendements des actions. Ces variables sont alors utilisées 
comme variables instrumentales (décalés d’un mois) pour mesurer la variance conditionnelle de 
rendements excédentaires. Les résultats de l’étude supportent la présence de variations temporelles 
de la variance conditionnelle des rendements excédentaires. Ferson (1989) conclut que les taux 
                                                          
36 Soit les taux des bons du Trésor 30 jours , 60 jours , 60 jours – 30 jours, 6 mois – 30 jours et 60 jours décalé d’un 
mois – 30 jours . 
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d’intérêt des bons du Trésor peuvent fournir de l’information sur l’évolution du risque dans les 
modèles d’évaluation d’actifs.  
Ces études supportant la prévisibilité des rendements et la variabilité de la prime de risque ont 
ouvert la voie vers des versions dynamiques des modèles d’évaluation d’actifs. Un modèle 
inconditionnel ne serait donc pas en mesure de capturer la prévisibilité des rendements. Par contre, 
l’échec d’un modèle conditionnel à capturer le caractère prévisible des rendements aurait deux 
causes probables : soit il y a un problème de spécification du modèle, comme l’omission d’une 
variable, soit l’hypothèse de rationalité des investisseurs est rejetée37. La prochaine sous-section 
traite des méthodes utilisées dans la littérature pour conditionner l’information, les modèles au-
delà du cadre de la rationalité des investisseurs ne font pas l’objet d’étude dans ce mémoire. 
2.2.2. Approche au conditionnement  
 
L’idée de conditionner le modèle de Sharpe (1964) découle du modèle CAPM 
intertemporel (ICAPM) de Merton (1973) qui admet un changement temporel dans les 
opportunités d’investissement. Les investisseurs veulent donc se couvrir contre cette incertitude, 
adaptant ainsi leur demande pour les titres financiers. De ce point de vue, l’évolution des modèles 
suit différentes voies, notamment sur le choix des variables de prévision (variables instrumentales) 
et sur la méthode de conditionnement des bêtas et de la prime de risque. La présente sous-section 
couvre quelques techniques de conditionnement de l’information dans l’évaluation d’actifs. 
Une façon de capturer la variabilité des bêtas est d’utiliser la méthode des « rolling bêta » 
similairement à la régression avec fenêtre glissante de Fama et Macbeth (1973). Le choix de la 
fréquence de calcul doit considérer un équilibre entre capturer la variabilité des bêtas et obtenir 
une mesure stable du bêta qui minimise les biais. Ainsi, Kole et Verbeek (2006) démontrent qu’une 
                                                          
37 Les études traitant des comportements irrationnels des investisseurs et la façon dont ses phénomènes se reflètent 
dans les prix des actifs font partie du champ de recherche communément appelé finance comportementale (voir la 
théorie des perspectives Kahneman et Tversky 1979, 1986, 1992).  
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prime de risque associée à l’asymétrie38 devient plus faible et moins significative lorsque la fenêtre 
d’estimation passe de 100 mois à 60 mois. Les auteurs stipulent que le choix de la fenêtre est 
crucial lors de la création de facteurs répliques comme Fama et French (1993). Plus récemment, 
Hübner et Lambert (2013) utilisent une fenêtre de 36 mois pour estimer des facteurs réplicateurs 
d’asymétrie et de kurtosis. Dans cette étude, le choix d’une fenêtre plus courte est justifié par 
l’instabilité de l’asymétrie et du kurtosis des rendements. Lewellen et Nagel (2006) argumentent 
que les bêtas varient peu empiriquement et utilisent plutôt une fréquence de 3 mois (trimestriel) 
pour conditionner les bêtas et les alphas. Ceux-ci stipulent que ce choix de fréquence permet 
d’obtenir des estimateurs plus stables. Contrairement aux études précédentes, Fama et French 
(1992) affirment qu’il y a peu d’impact sur l’inférence statistique des tests en coupe transversale 
entre l’utilisation de bêtas estimés par fenêtre roulante ou estimés sur l’ensemble de l’échantillon. 
 Il est aussi possible de modéliser la variation des bêtas en capturant l’hétéroscédasticité 
conditionnel dans les seconds moments par un processus autorégressif ARCH proposé par Engle 
(1982) ou la forme généralisée GARCH39 établie par Bollerslev (1986). Il est alors possible de 
modéliser la variance du marché ou la covariance entre le marché et le rendement selon un 
processus autorégressif qui prend en compte la volatilité passée et les termes d’erreur au carré 
passés de la modélisation de la volatilité. Ainsi, Bollerslev, Engle, et Wooldridge (1988) utilisent 
un modèle GARCH multivarié (M-GARCH) pour permettre un conditionnement de la matrice de 
covariance (mais en gardant la prime de risque constante), et ainsi tester une version conditionnelle 
du CAPM. Le modèle est testé sur des rendements trimestriels et les résultats démontrent que la 
covariance est bel et bien variable temporellement et que l’estimation du risque est plus précise 
par la covariance conditionnelle que son équivalent inconditionnel. Bodurtha et Nelson (1991) 
dérivent un CAPM conditionnel où la prime de risque, la variance et la covariance varient dans le 
temps. Les auteurs utilisent un modèle ARCH(3) pour modéliser la variance et la covariance et un 
modèle autorégressif AR(3) pour la prime de risque. Les auteurs testent ainsi leur version du 
                                                          
38 Voir la section 1.3 pour le traitement de l’asymétrie dans les modèles d’évaluation d’actifs. 
39 Il existe une multitude de formes de GARCH. Le lecteur intéressé peut consulter le document de travail de 
Bollerslev (2008) qui  résume les différentes versions.  
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CAPM conditionnel en utilisant le GMM pour estimer les modèles ARCH et AR. Les résultats 
semblent supporter la forme conditionnelle du CAPM, l’hypothèse du bêta constant et de la prime 
de risque constante étant rejetée. Les auteurs remarquent qu’il existe une portion déterministe à 
leur modélisation qui pourrait être capturée par des variables instrumentales, notamment le taux 
de dividende et le taux des bons du Trésor à court terme. Par contre, l’erreur de spécification du 
modèle est substantiellement diminuée par l’ajout d’une variable muette pour le mois de janvier.  
2.2.3. Conditionnement de l’information par variables instrumentales 
 
L’analyste financier voulant établir un modèle conditionnel pour l’évaluation d’actifs fait 
face à des problèmes communs à tous les modèles conditionnels. Premièrement, il doit identifier 
un ensemble de variables prévisionnelles. Ensuite, il doit déterminer comment modéliser les 
dynamiques temporelles de la prime de risque et des bêtas. La méthode de conditionnement qui 
sera étudiée dans ce mémoire est l’utilisation de variables instrumentales. Dans ce cas, les variables 
à conditionner sont des fonctions de variables choisies pour leur capacité prévisionnelle. Par 
exemple, les bêtas conditionnels sont obtenus par une estimation linéaire ou non linéaire avec une 
ou plusieurs variables instrumentales. Cette méthodologie est particulièrement intéressante lors de 
l’utilisation de variables macroéconomiques comme choix de variables instrumentales, puisqu’elle 
permet de lier l’impact de la variation des conditions économiques sur l’anticipation des 
investisseurs face aux rendements des titres aux marchés. Ainsi, cette sous-section traite en détail 
des études qui utilisent cette méthodologie, de leur choix de variables instrumentales, et des 
principaux résultats obtenus. 
Harvey (1989) argumente qu’un processus ARCH pour un titre ne garantit pas sa 
généralisation au portefeuille complet, l’auteur assume plutôt que l’espérance conditionnelle des 
rendements est une fonction linéaire d’un vecteur de variables instrumentales décalées qui 
capturent l’information. De plus, selon l’auteur, l’approche par variables instrumentales est robuste 
en présence de la non-normalité des termes d’erreur. 
La formulation théorique du CAPM conditionnel peut être traduite selon Harvey (1989) par 
l’expression suivante : 
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Le CAPM conditionnel : 
 𝐸(𝑟𝑖,𝑡+1|Ω𝑡) =
𝐸(𝑟𝑚,𝑡+1|Ω𝑡)
𝑉𝑎𝑟(𝑟𝑚,𝑡+1|Ω𝑡)
𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1|Ω𝑡)                            
(18) 
 
Où 𝑟𝑖 est le rendement excédentaire du titre i et 𝑟𝑚 est le rendement excédentaire du portefeuille 
de marché;  
Ω𝑡 représente l’ensemble de l’information connu au temps t que les investisseurs utilisent pour 
déterminer les prix des actifs; 
𝐸(𝑟𝑖,𝑡+1|Ω𝑡) représente l’espérance du rendement excédentaire du titre i au temps t+1 
conditionnel à l’information connu au temps t; 
 𝑉𝑎𝑟(𝑟𝑚,𝑡+1|Ω𝑡) est la variance conditionnelle du rendement excédentaire du portefeuille de 
marché; 
𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1|Ω𝑡) la covariance conditionnelle.  
Puisque Ω𝑡 n’est pas observable, le modèle est conditionné par un sous ensemble d’information 
observable de Ω𝑡, soit 𝑍𝑡. Harvey (1989) modélise donc le CAPM conditionnel en supposant 
premièrement que seule la covariance varie temporellement, soit 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡), puis 
lorsque le ratio 
𝐸(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
𝑉𝑎𝑟(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
 est également variable dans le temps. L’auteur choisi alors les 
variables instrumentales suivantes pour tester la version conditionnelle du CAPM : 
 le rendement excédentaire de l’indice équipondéré du NYSE, décalé d’un mois; 
 
 le rendement excédentaire de l’indice NYSE pondéré par capitalisation, décalé d’un mois; 
 
 l’écart de taux entre les obligations corporatives cotées BAA par Moody et les obligations 
cotées AAA, décalé d’un mois; 
 
 l’écart entre le rendement d’un bon du Trésor 90 jours et 30 jours, décalé d’un mois; 
 
 l’écart entre le taux de dividende de l’indice S&P 500 et le rendement d’un bon du Trésor 
30 jours, décalé d’un mois; 
 
 une constante et une variable muette pour le mois de janvier. 
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En appliquant la méthode du GMM , l’auteur détermine que la covariance conditionnelle est bien 
variable dans le temps, tout comme le ratio 
𝐸(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
𝑉𝑎𝑟(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
 . Cependant, les résultats pointent vers 
une erreur de spécification lors des tests de la version conditionnelle du CAPM, les termes d’erreur 
étant corrélés avec les variables instrumentales. Les résultats sont particulièrement intéressants 
concernant la performance du modèle conditionnel du CAPM où la covariance conditionnelle et 
le ratio 
𝐸(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
𝑉𝑎𝑟(𝑟𝑚,𝑡+1|Z𝑡)
 est variable dans le temps. En effet, la performance de cette version 
semblerait être inférieure à la version où seulement la covariance conditionnelle est variable dans 
le temps. 
Ferson et Harvey (1991) examinent la relation entre la prévisibilité des rendements et les 
changements dans la prime de risque. Les modèles d’évaluation traditionnels supposent que les 
rendements moyens devraient dépendre de la sensibilité (bêta) d’un actif par rapport à un facteur 
de risque, chaque facteur de risque étant lié à une prime de risque. Ainsi, la prévisibilité des 
rendements est soit liée à une variation des bêtas ou à une variation dans la prime de risque. Les 
auteurs testent donc une version conditionnelle de l’APT de Ross (1976), soit l’expression 
suivante : 
 
𝐸(𝑅𝑖,𝑡+1|Z𝑡) =  λ0Z𝑡 + ∑ 𝑏𝑖𝑗,𝑡λ𝑗Z𝑡
𝐾
𝑗=1    
j=1,…, K              
(19) 
 
Où 𝐸(𝑅𝑖,𝑡+1|Z𝑡) est l’espérance de rendement du titre i au temps t+1 conditionnel à l’information 
observable Z𝑡 au temps t; 
𝑏𝑖𝑗,𝑡 sont les bêtas conditionnels du titre i sur les K facteurs macroéconomiques; 
 λ0Z𝑡 est le rendement espéré pour tous portefeuilles dont les bêtas conditionnels sont égaux à 
zéro;  
λ𝑗Z𝑡 est la prime de risque pour j facteur économique.  
Pour tester ce modèle, Ferson et Harvey (1991) utilisent la méthodologie de Fama et Macbeth 
(1973) pour estimer à chaque mois t+1 la régression en coupe transversale suivante : 
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 𝑟𝑖,𝑡+1 = λ0,𝑡+1 + ∑λ𝑖𝑗,𝑡+1𝛽𝑖𝑗,𝑡 + 𝜂𝑖,𝑡+1
𝐾
𝑗=1
 
(20) 
 
Où 𝑟𝑖,𝑡+1 est le rendement excédentaire du titre i par rapport aux bons du Trésors 30 jours. Les 
auteurs considèrent que le bon du Trésor n’est pas sans risque, ainsi la mesure de bêta 
conditionnelle 𝛽𝑖𝑗,𝑡= 𝑏𝑖𝑗,𝑡-𝑏𝑓𝑗,𝑡, où 𝑏𝑓𝑗,𝑡 est égal au bêta du bon du Trésor par rapport au facteur j. 
Les indicateurs t de l’équation (20) indique que les bêtas conditionnels sont formés en utilisant 
l’information disponible au temps t. Les auteurs utilisent l’approche de Fama et Macbeth (1973) 
pour évaluer l’équation (20), la matrice de covariance étant estimée avec l’approche de Newey et 
West (1987) 40. 
Les auteurs spécifient leur modèle en utilisant les facteurs économiques de Chen, Rollet Ross 
(1986). Les auteurs testent alors le pouvoir prévisionnel des variables instrumentales par rapport 
aux primes de risque des facteurs économiques. Ainsi, l’ensemble de variables instrumentales 
suivantes est retenu pour conditionner les bêtas : 
 le rendement excédentaire de l’indice équipondéré du NYSE, décalé d’un mois; 
 
 l’écart moyen des taux entre les obligations corporatives cotées BAA par Moody et les 
obligations cotées AAA, décalé d’un mois; 
 
 l’écart entre le rendement d’un bon du Trésor 90 jours et 30 jours, décalé d’un mois; 
 
 le taux de dividende de l’indice S&P 500, décalé d’un mois; 
 
 le rendement des bons du Trésor 30 jours. 
 
Supportés par les résultats de l’étude, Ferson et Harvey (1991) stipulent que la plus grande part de 
la variation des rendements excédentaires est expliquée par des changements dans la prime de 
risque, et non pas dans la variation des bêtas. Les auteurs en concluent qu’un modèle à bêta 
constant pourrait être suffisant dans la mesure où la variation temporelle de la prime de risque est 
                                                          
40  Voir section 2.4.3. pour  le correctif de Newey et West (1987). Le correctif est lié à une méthode d’estimation de 
la matrice de covariance qui est robuste en présence d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité des termes d’erreur .  
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modélisée. Finalement, la prime de risque liée au rendement excédentaire du marché capture la 
plus grande portion de la variation prévisible. 
Selon Ferson et Schadt (1996), l’approche conditionnelle est attirante pour l’évaluation de 
la performance des fonds communs de placement pour deux raisons. Premièrement, plusieurs des 
problèmes avec les mesures traditionnels soulèvent leur manque de robustesse face aux traits 
dynamiques des rendements. Deuxièmement, il est possible que le comportement des gestionnaires 
soit l’objet de dynamiques plus complexes et intéressantes que les actifs qu’ils gèrent. 
Afin de formuler leur modèle conditionnel d’évaluation de la performance des fonds communs de 
placement, les auteurs imposent trois conditions, la première étant sur la forme du modèle 
d’évaluation. Les auteurs testent une version conditionnelle du CAPM de Sharpe(1964), puis 
généralisent le modèle à une forme conditionnelle multifactorielle de type APT en raison d’études 
telles que Bollerslev, Engle, et Wooldridge (1988) et Harvey (1989) qui ont rejeté le CAPM pour 
des rendements conditionnés. En effet, les résultats de ces études sur le CAPM conditionnel 
remarquent qu’une portion déterministe persiste toujours lors de l’évaluation empirique du CAPM 
conditionnel, ce qui soulève la possibilité d’une erreur de spécification du CAPM conditionnel.  
La deuxième condition suppose l’efficience de marché sous sa forme semi-forte, soit que 
l’information publique est reflétée dans les prix des titres au moment de leur disponibilité. Pour 
des rendements conditionnés, l’utilisation d’information publique ne devrait pas se traduire en 
performances anormales si le marché est efficient. 
La dernière condition est la détermination d’une forme fonctionnelle des bêtas. Les auteurs 
stipulent qu’il y a trois sources de variation temporelle, soit le changement dans les bêtas des actifs 
du portefeuille, le changement des pondérations du portefeuille provenant des variations de la 
valeur marchande des actifs d’un portefeuille géré passivement et le changement des pondérations 
liés aux manipulations du gestionnaire dans une gestion active du portefeuille. Les auteurs 
modélisent l’effet combiné de ces changements sur le risque en utilisant une fonction linéaire. Les 
pondérations du portefeuille sont donc liées linéairement à l’information. Le type de relation est 
la même entre les bêtas et l’information si les bêtas sont fixes pour la période. 
54 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Les auteurs basent leur modèle multifactoriel sur le modèle conditionnel du CAPM, sous sa forme 
matricielle suivante :  
 𝑟𝑖,𝑡+1 = 𝛽𝑖,𝑚(𝑍𝑡)𝑟𝑚,𝑡+1 + 𝜀𝑖,𝑡+1      
(21) 
 
 𝐸(𝜀𝑖,𝑡+1 |𝑍𝑡) = 0 
(22) 
 
 𝐸(𝜀𝑖,𝑡+1 𝑟𝑚,𝑡+1 |𝑍𝑡) = 0 (23) 
Où 𝑅𝑖,𝑡+1 est le rendement du titre i pour la période de t à t+1; 
𝑟𝑖,𝑡+1 = 𝑅𝑖,𝑡+1 − 𝑅𝑓,𝑡+1 , soit le rendement excédentaire du titre i 
𝑅𝑓,𝑡 est le rendement du bon du Trésor 30 jours; 
𝑍𝑡 est un vecteur de variables instrumentales pour l’information disponible au temps t et 
𝑟𝑚,𝑡+1 est le rendement excédentaire du portefeuille de marché;  
𝛽𝑖,𝑚(𝑍𝑡) sont les bêtas de marché conditionnels au temps t par rapport au rendement 
excédentaire du titre i.  
L’équation (21) implique que si 𝐸(𝑟𝑖𝑡+1 − 𝛽𝑖𝑚(𝑍𝑡)𝑟𝑚𝑡+1 ) > 0, ce résultat doit provenir d’un 
ensemble d’information qui est plus informatif que l’ensemble 𝑍𝑡. L’équation (22) est relative à 
l’efficience de marché, et (23) implique ici que 𝛽𝑖𝑚(𝑍𝑡) est conditionnel aux variables Zt.. 
Puisque les auteurs assument que les investisseurs n’ont accès qu’à l’information de l’ensemble 
𝑍𝑡, le bêta du portefeuille 𝛽𝑖𝑚(𝑍𝑡) est une fonction linéaire de l’ensemble 𝑍𝑡. En supposant une 
série de Taylor d’ordre 1, les auteurs estiment linéairement la fonction : 
 𝛽𝑖𝑚(𝑍𝑡) = 𝑏0𝑖 + 𝐵𝑖′𝑧𝑡 (24) 
 
Où 𝑧𝑡 = 𝑍𝑡 −  𝐸(𝑍𝑡) est un vecteur de déviations de 𝑍𝑡 par rapport aux moyennes 
inconditionnelles et 𝐵𝑖 est un vecteur de coefficient de dimension équivalente à 𝑍𝑡. Dans ce 
contexte, le coefficient 𝑏0𝑖 peut être interprété comme étant la moyenne inconditionnelle du bêta 
conditionnel, soit E(𝛽𝑖,𝑚(𝑍𝑡)). Les équations (21) à(24) impliquent : 
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 𝑟𝑖,𝑡+1 = 𝑏0𝑖𝑟𝑚,𝑡+1 + 𝐵𝑖 ′𝑧𝑡⨂𝑟𝑚,𝑡+1 + 𝜀𝑖,𝑡+1  (25) 
 
Où l’opérateur ⨂ est le multiple de kronecker, qui signifie une multiplication terme par terme de 
deux vecteurs ou deux matrices selon l’illustration suivante : 
𝐶⨂𝐷 = [
1 2
3 4
]⨂ [
0 5
6 7
] = [
1 ∙ 0 1 ∙ 5
1 ∙ 6 1 ∙ 7
2 ∙ 0 2 ∙ 5
2 ∙ 6 2 ∙ 7
3 ∙ 0 3 ∙ 5
3 ∙ 6 3 ∙ 7
4 ∙ 0 4 ∙ 5
4 ∙ 6 4 ∙ 7
] 
Les auteurs généralisent l’expression (25) pour obtenir une version multifactorielle, dans l’esprit 
de Ferson et Harvey (1991) : 
 𝑟𝑖,𝑡+1 =∑𝑏0𝑖,𝑗𝐹𝑗,𝑡+1
𝐾
𝑗=1
+∑𝐵𝑖,𝑗′𝑧𝑡⨂𝐹𝑗,𝑡+1
𝐾
𝑗=1
+ 𝜀𝑖,𝑡+1  (26) 
 
Où 𝐹𝑗,𝑡+1 est le facteur j de risque pour un ensemble de K facteurs de risque. Les auteurs spécifient 
l’équation (26) en utilisant les facteurs de risque suivants : 
 le rendement du S&P 500; 
 
 l’indice de petite capitalisation de Ibbotson Associates; 
 
 le rendement à long terme (en moyenne 20 ans) des obligations du gouvernement; 
 
 le rendement d’obligations corporatives cotées faibles. 
 
Les auteurs utilisent les rendements mensuels de 67 fonds communs de placement pour la période 
de 1968 à 1990, soit 276 observations. Pour les variables instrumentales servant à capturer 
l’information disponible aux gestionnaires, les auteurs utilisent les variables suivantes :  
 le rendement des bons du Trésor 30 jours, décalé d’un mois;  
 
 le taux de dividende de l’indice pondéré par capitalisation boursière du CRSP New York 
Stock Exchange et de l’indice d’actions du American Stock Exchange, décalé d’un mois; 
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 l’écart de taux entre les obligations corporatives cotées BAA et AAA par Moody, décalé 
d’un mois; 
 
 l’écart de taux entre les bons du Trésor dix ans et un an, décalé d’un mois;  
 
 une variable muette pour le mois de janvier. 
 
Empiriquement, il semblerait que le CAPM conditionnel soit mieux spécifié que sa version 
inconditionnelle, si l’on compare la valeur des R2 ajustés. Les auteurs utilisent un test de Wald41 
robuste à l’hétéroscédasticité et l’autocorrélation en utilisant la matrice de covariance de Newey 
et West (1987) et concluent que les variables instrumentales utilisées sont significatives. Ces 
preuves empiriques supportent la notion de mouvements significatifs dans les bêtas conditionnels, 
ceux-ci étant reliés aux variables d’informations disponibles. De ces variables instrumentales, la 
variable muette pour l’effet janvier et la variable de l’écart de qualité des obligations corporatives 
semblent avoir peu de pouvoir explicatif sur les rendements de l’échantillon. 
Selon les résultats principaux de l’étude, l’utilisation d’un modèle inconditionnel a tendance à 
produire une estimation moyenne négative des alphas. Les auteurs proposent que ce résultat 
découle d’un biais d’omission de l’information publique. En effet, empiriquement, les alphas 
conditionnels sont en moyenne nuls, soit autant de fonds ont des performances négatives que 
positives. Ses conclusions sont robustes à un changement de modèle, soit du CAPM au modèle 
multifactoriel à quatre facteurs. 
Ferson et Harvey (1999) testent le modèle de Fama et French (1993) sur les rendements 
espérés conditionnels. Ces rendements sont conditionnés par rapport à des variables instrumentales 
connues au temps t, principe utilisé pour conditionner les rendements dans l’article de Ferson et 
Shadt (1996). Ainsi, les auteurs veulent déterminer la capacité du modèle à trois facteurs à capturer 
les variations des rendements conditionnels. 
                                                          
41 Le test de Wald mesure la distance entre une estimation et une valeur sous hypothèse nulle de l’estimateur. Ce test 
est général et peut être utilisé pour déterminer si l’ajout d’une variable est significatif ou non, soit sous l’hypothèse 
nulle que le coefficient estimé de la variable = 0. 
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Les auteurs utilisent la version multifactorielle de l’étude de Ferson et Shadt (1996) pour tester 
l’hypothèse nulle que le modèle à trois facteurs identifie le risque dans un processus générateur 
linéaire de rendements. Les auteurs augmentent l’expression (26) en modélisant les alphas 
conditionnels comme étant une fonction linéaire de l’ensemble d’information 𝑍𝑡 
 𝑟𝑖,𝑡+1 = 𝛼𝑖,𝑡 + 𝛽𝑖,𝑡′F𝑗,𝑡+1 + 𝜀𝑖,𝑡+1  (27) 
 𝛽𝑖,𝑡 = 𝑏0𝑖 + 𝐵1𝑖′𝑧𝑡  
 𝛼𝑖,𝑡 = 𝑎0𝑖 + 𝐴1𝑖′𝑧𝑡  
Où F𝑗,𝑡+1 représente les facteurs de Fama et French (1993) au temps t+1. En utilisant ces trois 
facteurs, les paramètres 𝑏0𝑖 et 𝐵1𝑖 sont respectivement des vecteurs 3 x 1 et 3 x L, 𝐴1𝑖 est un vecteur 
1 x L et 𝑎0𝑖 est un scalaire. Sous l’hypothèse nulle, l’alpha conditionnel 𝛼𝑖𝑡 est égale à zéro 
(𝑎0𝑖 𝑒𝑡 𝐴1𝑖 = 0 ). Ainsi, tester pour 𝛼𝑖𝑡 = 0 se traduit à déterminer si les variables instrumentales 
dans 𝑍𝑡 peuvent prévoir les rendements significativement.  
Les auteurs utilisent l’approche de Fama et Macbeth (1973) avec correctif de Shanken (1992) (voir 
section 2.4.2). L’étude porte sur les rendements mensuels des titres américains de 1963 à 1994. La 
méthode de formation des portefeuilles est équivalente à celle de l’étude de Fama et French (1993).  
Les variables instrumentales utilisées 𝑍𝑡 sont les suivantes :  
 l’écart entre les rendements des bons du Trésor 90 jours et 30 jours, décalé d’un mois; 
 
 Le taux de dividende de l’indice S&P 500, décalé d’un mois; 
 
 l’écart de taux entre les obligations corporatives cotées BAA et AAA par Moody, décalé 
d’un mois; 
 
 l’écart de taux entre les bons du Trésor dix ans et un an, décalé d’un mois;  
 
 le rendement des bons du Trésor 30 jours, décalé d’un mois. 
 
En premier lieu, les auteurs vérifient si les bêtas varient dans le temps. En comparant les R2 ajustés 
des régressions sur le modèle à trois facteurs lorsque les bêtas sont constants et lorsqu’ils varient 
dans le temps, il est déterminé qu’empiriquement, la forme conditionnelle explique mieux les 
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rendements. Les résultats sont robustes au choix de formulation des alphas, soit la forme 
inconditionnelle et conditionnelle.  
Les auteurs testent l’hypothèse nulle sous la forme inconditionnelle du modèle à trois facteurs et 
obtiennent des résultats semblables à ceux de Fama et French (1993,1996b), soit que l’ordonnée à 
l’origine est près de zéro. Lorsque le modèle avec bêta non conditionné est utilisé, l’hypothèse 
nulle est que 𝑎0𝑖  𝑒𝑡 𝐴1𝑖 = 0 , soit que les variables instrumentales ne sont pas significatives en 
présence des facteurs de Fama et French (1993). Selon les résultats de l’étude, cette hypothèse est 
fortement rejetée pour 24 régressions sur 25. Pour faire suite aux résultats sur la variabilité des 
bêtas, les auteurs testent la version conditionnelle du modèle. Ce modèle, même sous sa version 
conditionnelle, ne parvient pas à capturer la nature dynamique des rendements conditionnels. 
L’article propose également un modèle de régression en coupe transversale similaire à celui utilisé 
par Fama et French (1992), mais en ajoutant les termes de rendements espérés conditionnels : 
 𝑟𝑖𝑡+1 = λ0,𝑡+1 + λ′𝑡+1𝐵𝑖𝑡 + λ4,𝑡+1𝛿′𝑖𝑡𝑧𝑡 + 𝜂𝑖,𝑡+1                           (28) 
où λ0,𝑡+1 est l’ordonnée à l’origine; 
λ′𝑡+1= (λ1,𝑡+1 + λ2,𝑡+1 + λ3,𝑡+1)′ et λ4,𝑡+1sont les coefficients des pentes;  
𝐵𝑖𝑡  sont les bêtas des trois facteurs de Fama et French; 
𝛿′𝑖𝑡𝑧𝑡 sont les coefficients des rendements conditionnels espérés, formés par la régression
42 du 
rendement 𝑟𝑖 sur les variables décalées Z, en utilisant des données au temps t. 
L’hypothèse nulle est que λ4,𝑡+1 = 0, donc que les facteurs de Fama et French capturent les 
rendements espérés en coupe transversale. L’alternative suppose qu’ils ne peuvent expliquer la 
variation des rendements qui sont capturés par les variables d’information publique. 
Lorsque les bêtas des trois facteurs sont les seuls régresseurs, l’ordonnée à l’origine à une mesure 
de la statistique t variant de 0,80 à 1.9 dépendamment de la méthode d’échantillonnage utilisé, ce 
qui serait une preuve faible contre le modèle de Fama et French (1993,1996b). Lorsque 𝛿′𝑖𝑡𝑧𝑡 est 
inclut dans la régression, la valeur de la statistique t du coefficient λ4,𝑡+1 est supérieure à 5.7 dans 
                                                          
42 La régression en séries chronologiques est 𝑟𝑖,𝑡 =  𝛿′𝑖𝑡𝑧𝑡−1 + 𝑣𝑖,𝑡 
59 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
tous les cas. Ces résultats rejettent le modèle à trois facteurs, le terme 𝛿′𝑖𝑡𝑧𝑡 étant plus puissant 
pour détecter les dynamiques derrières les rendements espérés conditionnels en coupe transversale.  
Des instruments utilisés pour conditionner les bêtas, les auteurs remarquent que la variable sur la 
différence entre les rendements décalés d’un mois des bons du Trésor 90 jours et 30 jours ainsi 
que la variable du rendement décalé d’un mois d’un bon du Trésor 30 jours sont les variables qui 
ont de façon persistante le plus de pouvoir explicatif dans la régression en coupe transversale. Ces 
résultats suggèrent que l’erreur de spécification du modèle à trois facteurs proviendrait d’un 
manque de variables qui reflètent la sensibilité d’un portefeuille aux variations des taux d’intérêt. 
 
Quelques années auparavant, Jagannathan et Wang (1996) ont développé une version 
conditionnelle du modèle CAPM qui permet une variation des bêtas et de la prime de risque dans 
le temps à l’aide de variables instrumentales contemporaines aux rendements évalués, 
contrairement à la méthode de conditionnement de Ferson et Schadt (1996) qui se base sur des 
variables décalées d’une période. De plus, les auteurs augmentent le portefeuille de marché en y 
ajoutant une mesure du rendement sur le capital humain, tentant ainsi de diminuer l’impact du 
biais du marché inobservable selon Roll (1977). 
 
Sous l’hypothèse que le CAPM est adéquat pour tout point dans le temps, les auteurs dérivent la 
forme inconditionnelle du CAPM conditionnel. Le CAPM conditionnel pouvant être exprimé 
selon le modèle suivant : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡|Ω𝑡−1) =  λ0𝑡−1 + λ1𝑡−1𝛽𝑖𝑡−1 (29) 
Où 𝑅𝑖𝑡 est un plus le rendement du titre i au temps t, Ω𝑡−1 est l’information disponible aux 
investisseurs à la fin de la période t-1 et 𝛽𝑖𝑡−1 est le bêta conditionnel du titre i défini par : 
 𝛽𝑖𝑡−1 = Cov(𝑅𝑖,𝑡 , 𝑅𝑚,𝑡|Ω𝑡−1)/𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑚,𝑡|Ω𝑡−1) (30) 
Où 𝑅𝑚,𝑡 est le rendement du portefeuille de marché au temps t. Dans l’équation (29), λ0𝑡−1 est le 
rendement espéré d’un portefeuille à « bêta zéro » et λ1𝑡−1 est la prime de risque du marché 
conditionnel. Le but de l’étude étant d’expliquer la variation en coupe transversale dans le 
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rendement espéré inconditionnel des différents titres, les auteurs posent l’espérance 
inconditionnelle43 sur l’équation (29) : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) =  λ0 + λ1βi̅  + 𝐶𝑜𝑣(λ1𝑡−1, 𝛽𝑖𝑡−1) (31) 
Où λ0 = 𝐸(λ0𝑡−1) , λ1 = 𝐸(λ1𝑡−1) et 𝛽?̅?  = 𝐸(𝛽𝑖𝑡−1). λ1 est donc la prime de risque espérée du 
marché et 𝛽?̅? le bêta espéré. Si la covariance entre le bêta conditionnel du titre i et la prime de 
marché conditionnelle est de zéro, l’équation (31) est la formulation du CAPM inconditionnel. Les 
auteurs stipulent que généralement, cette covariance n’est pas nulle, puisque durant des périodes 
économiquement difficiles, la prime du marché est relativement plus élevée et les compagnies plus 
exposées au risque ou ayant un levier financier élevé sont plus souvent sujettes à des difficultés 
financières. Ils auront donc un bêta conditionnel plus élevé.  
Dans l’équation (31), le dernier terme ne dépend que de la partie du bêta conditionnel qui entre 
dans une combinaison linéaire de la prime de risque du marché. Cette observation motive les 
auteurs à décomposer le bêta conditionnel d’un titre i en deux composantes orthogonales. Ceci est 
fait en projetant le bêta conditionnel sur la prime de risque du marché. Pour chaque titre i, il est 
possible de définir la sensibilité bêta-prime 𝜗𝑖 ainsi que le résidu bêta 𝜂𝑖𝑡−1 comme suit : 
 𝜗𝑖  = 𝐶𝑜𝑣(λ1𝑡−1, 𝛽𝑖𝑡−1)/Var (λ1𝑡−1)    (32) 
 𝜂𝑖𝑡−1 = 𝛽𝑖𝑡−1 – βi̅ – 𝜗𝑖(λ1𝑡−1 – λ1) (33) 
En réarrangeant les termes de l’équation (33), il est possible d’obtenir l’expression suivante : 
 𝛽𝑖𝑡−1 = 𝛽i̅ + 𝜗𝑖(λ1𝑡−1 – λ1) + 𝜂𝑖𝑡−1,                                                    (34) 
 𝐸(𝜂𝑖𝑡−1) = 0,  
 𝐸(𝜂𝑖𝑡−1λ1𝑡−1 ) = 0.  
  
                                                          
43 En utilisant la propriété suivante : Cov(λ1𝑡−1, 𝛽𝑖𝑡−1) = E(λ1𝑡−1𝛽𝑖𝑡−1)-E(λ1𝑡−1)E(𝛽𝑖𝑡−1). 
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L’équation (34) décompose chaque bêta conditionnel en trois parties orthogonales. La première 
partie est le bêta espéré, qui est une constante. La seconde partie est une variable aléatoire 
parfaitement corrélée avec la prime de risque du marché. La dernière partie est de moyenne zéro 
et est non corrélée avec les variations de la prime de risque du marché.  
Si l’on substitue l’équation (34) dans (31), il est possible d’obtenir l’expression suivante :                    
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) =  λ0 + λ1𝛽i̅  + 𝑉𝑎𝑟(λ1𝑡−1)𝜗𝑖 (35) 
Ainsi, le rendement espéré inconditionnel sur un actif i est une fonction linéaire de son bêta espéré 
et de sa sensibilité bêta-prime. La sensibilité bêta-prime est en soi une mesure d’instabilité du bêta 
d’un actif sur le cycle économique. Les titres aux bêtas espérés les plus élevés ont une espérance 
de rendements inconditionnels plus élevés. De même que les titres ayant des bêtas qui sont plus 
sujets aux variations de la prime de marché, et donc moins stable au cours d’un cycle économique, 
auront des rendements espérés inconditionnels plus élevés. Ainsi, le CAPM conditionnel à un 
facteur peut se traduire en un modèle d’espérance inconditionnel à deux facteurs. 
De l’équation (35), il est à noter que 𝜂𝑖𝑡−1 n’influence pas le rendement espéré inconditionnel. 
Ainsi, lorsque l’on considère les rendements inconditionnels, il est possible d’ignorer 𝜂𝑖𝑡−1 et de 
se concentrer sur les deux premières parties de chaque bêta conditionnel. Puisqu’il est impossible 
d’estimer 𝜗𝑖 et 𝛽i̅ , les auteurs observent plutôt comment les rendements des titres réagissent au 
rendement du marché en moyenne et comment ils répondent aux changements dans la prime de 
risque du marché. De ces observations, les auteurs définissent deux types de bêtas inconditionnels : 
 𝛽𝑖 = 𝐶𝑜𝑣(𝑅𝑖,𝑡 , 𝑅𝑚,𝑡)/𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑚𝑡), (36) 
 𝛽𝑖 
𝛾
= 𝐶𝑜𝑣( 𝑅𝑖𝑡 , λ1𝑡−1)/𝑉𝑎𝑟(λ1𝑡−1). (37) 
Dans l’article, les auteurs réfèrent au premier bêta inconditionnel comme étant le bêta de marché 
et le second comme étant le bêta de la prime. Ils mesurent respectivement le risque de marché 
moyen et le risque d’instabilité de bêta. Les auteurs démontrent que sous certaines restrictions, le 
rendement espéré inconditionnel est fonction linéaire des deux bêtas conditionnels : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑎0 + 𝑎1𝛽𝑖 + 𝑎2𝛽𝑖 
𝛾 (38) 
62 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Afin d’estimer le modèle (38), les auteurs utilisent des variables « proxys » pour les variables 
temporelles λ1𝑡−1 et 𝑅𝑚𝑡. Pour la variable λ1𝑡−1, les auteurs utilisent la relation linéaire 
suivante : 
 λ1𝑡−1 = 𝑘0 + 𝑘1𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚
 (39) 
Où 𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚
 est l’écart de taux entre les obligations corporatives cotées BAA- et AAA, qui constitue 
un «proxy» pour la prime de risque du marché. Pour chaque titre i, on peut définir bêta-prem 
comme étant : 
 𝛽𝑖
𝑝𝑟𝑒𝑚
= 𝐶𝑜𝑣( 𝑅𝑖𝑡 , 𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚)/𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚
) (40) 
Il est possible de remplacer l’expression (39) dans (35) et utiliser (40) pour obtenir : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑐0 + 𝑐𝑚𝛽𝑖 + 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚𝛽𝑖 
𝑝𝑟𝑒𝑚
   (41) 
Afin de déterminer la variable «proxy» pour le rendement du portefeuille de marché 𝑅𝑚𝑡, les 
auteurs utilisent le rendement d’un portefeuille pondéré par capitalisation boursière de tous les 
titres transigés aux États-Unis, dénoté 𝑅𝑡
𝑣𝑤. Les auteurs posent donc que le 𝑅𝑚𝑡 est fonction 
linéaire de 𝑅𝑡
𝑣𝑤 : 
 𝑅𝑚𝑡, = 𝜑0 +𝜑𝑣𝑤𝑅𝑡
𝑣𝑤 (42) 
Le bêta-vw est défini comme :  
 𝛽𝑖
𝑣𝑤= 𝐶𝑜𝑣( 𝑅𝑖𝑡 , 𝑅𝑡
𝑣𝑤)/𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑣𝑤) (43) 
Si l’on suppose que CAPM inconditionnel tienne pour chaque période, on obtient la relation 
suivante pour le rendement espéré inconditionnel : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) =  𝑐0 + 𝑐𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 (44) 
On retrouve donc les implications conjointes du CAPM inconditionnel, soit que le modèle tienne 
pour chaque période et que le rendement du marché est une fonction linéaire du rendement de 
l’indice de titres. En lien avec les critiques de Roll (1977), les auteurs soulignent la possibilité que 
𝑅𝑡
𝑣𝑤 soit un «proxy» faible pour le rendement du portefeuille de marché, ce qui pourrait expliquer 
la faible performance empirique du modèle du CAPM sous sa forme traditionnel. Afin d’ajuster le 
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«proxy» du rendement du portefeuille de marché, les auteurs ajoutent une mesure du rendement 
sur le capital humain, tel que suggéré par Mayers (1972).  
Les auteurs assument que le rendement du capital humain est fonction linéaire du taux de 
croissance des revenus de travail par personne. Les auteurs expliquent le choix d’un tel «proxy» 
de la façon suivante : supposant qu’au premier degré d’approximation, le rendement espéré du 
capital humain est une constante r, et que le revenu de travail par personne au temps t , 𝐿𝑡, suit un 
processus autorégressif de la forme suivante : 
 𝐿𝑡 = (1 + 𝑔)𝐿𝑡−1 + 𝑒𝑡  
Dans ce cas, la partie du gain en capital réalisé sur le taux de rendement du capital humain sera le 
taux de croissance réalisé des revenus de travail par personne. Sous ses conditions, la richesse en 
lien avec le capital humain est : 
 𝑊𝑡 =
𝐿𝑡
𝑟 − 𝑔
  
Le taux de variation de la richesse est donnée par : 
 𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 =
𝐿𝑡 − 𝐿𝑡−1
𝐿𝑡−1
 (45) 
Les auteurs utilisent donc 𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 comme «proxy» pour le rendement du capital humain. En 
assumant que le rendement du marché est fonction linéaire de 𝑅𝑡
𝑣𝑤𝑒𝑡 𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟, on obtient 
l’expression suivante : 
 𝑅𝑚,𝑡  = 𝜑0 + 𝜑𝑣𝑤𝑅𝑡
𝑣𝑤+ 𝜑𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 (46) 
On peut définir bêta-labor par : 
 𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟= 𝐶𝑜𝑣( 𝑅𝑖𝑡 , 𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)/𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟) (47) 
Puis en substituant (46) dans (36), il en découle de (43) et (47) que : 
 𝛽𝑖=𝑏𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 + 𝑏𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 (48) 
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En substituant (48) dans (41) on obtient ce que les auteurs dénotent comme étant le modèle 
« Premium-Labor » ou modèle PL : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑐0 + 𝑐𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 + 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚𝛽𝑖 
𝑝𝑟𝑒𝑚 + 𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 (49) 
Les auteurs incluent une variable pour l’effet de taille afin de vérifier si elle est peut capturer des 
variations résiduelles en coupe transversale que le modèle PL ne peut capturer. La mesure est 
équivalente à celle utilisée dans l’étude de Kim (1995), soit Log(ME) : 
 
𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑐0 + 𝑐𝑠𝑖𝑧𝑒 log(𝑀𝐸𝑖) + 𝑐𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 + 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚𝛽𝑖 
𝑝𝑟𝑒𝑚 +
𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟          
(50) 
Le modèle PL et le modèle PL avec effet de taille peuvent être estimés par la méthode de Fama et 
Macbeth (1973). Les auteurs corrigent certains biais de la méthode en utilisant le correctif de 
Shanken (1992), mais y parviennent seulement sous des contraintes statistiques fortes. Ainsi, les 
auteurs utilisent le GMM pour évaluer les deux versions du modèle PL, cette méthode étant moins 
restreignante en termes de contraintes statistiques. Pour déterminer les conditions de moment, les 
auteurs traduisent le modèle PL sous la forme du facteur d’escompte stochastique, forme théorique 
décrite par Cochrane (2005). On peut donc réarranger les termes de (49) pour obtenir : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡(𝛿0 + 𝛿𝑣𝑤𝑅𝑡
𝑣𝑤 + 𝛿𝑝𝑟𝑒𝑚𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚 + 𝛿𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟) = 1 (51) 
Où 𝛿0, 𝛿𝑣𝑤, 𝛿𝑝𝑟𝑒𝑚 et 𝛿𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 sont des constantes définies comme suivant : 
 
 
𝛿0 = 1/𝑐0 + 1/𝑐0 [
𝑐𝑣𝑤𝐸(𝑅𝑡
𝑣𝑤)
𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑣𝑤)
+
𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚𝐸(𝑅𝑡
𝑝𝑟𝑒𝑚
)
𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚
)
 + 
𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝐸(𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)
𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)
] 
𝛿𝑣𝑤 = −
𝑐𝑣𝑤
𝑐𝑜𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑣𝑤)
         𝛿𝑝𝑟𝑒𝑚 = −
𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚
𝑐𝑜𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚
)
     
                                  𝛿𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 = −
𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟
𝑐𝑜𝑉𝑎𝑟(𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)
 
 
 
65 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Si l’on suit la loi d’un seul prix, il existe au moins une variable aléatoire 𝑑𝑡 pour obtenir l’égalité 
suivante : 
 𝐸[𝑅𝑖𝑡𝑑𝑡] =1 (52) 
Ainsi 𝑑𝑡 est le facteur d’escompte stochastique décrit par Cochrane (2005). Dans l’article, 𝑑𝑡 est 
défini par : 
 𝑑𝑡(𝛿) = 𝛿0 + 𝛿𝑣𝑤𝑅𝑡
𝑣𝑤 + 𝛿𝑝𝑟𝑒𝑚𝑅𝑡−1
𝑝𝑟𝑒𝑚 + 𝛿𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 (53) 
Si l’on suppose N actifs utilisés dans les tests économétriques et 1𝑁 étant un vecteur unitaire de 
dimension N et  
 𝛿 ≡ (𝛿0, 𝛿𝑣𝑤, 𝛿𝑝𝑟𝑒𝑚, 𝛿𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)′ (54) 
 𝑅𝑡 ≡ (𝑅1𝑡 , … , 𝑅𝑁𝑡)′ (55) 
 𝑌𝑡 ≡ (1, 𝑅𝑡
𝑣𝑤, 𝑅𝑡
𝑝𝑟𝑒𝑚
, 𝑅𝑡
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟)′ (56) 
Alors 𝑑𝑡(𝛿)=𝑌𝑡′ 𝛿. Si l’on pose 𝑤𝑡(𝛿) = 𝑅𝑡𝑑𝑡(𝛿) -1𝑁, alors E(𝑤𝑡(𝛿)) est le vecteur d’erreur 
d’estimation du modèle ou d’évaluation d’actifs. Lorsque le modèle PL est bien spécifié, E(𝑤𝑡(𝛿)) 
devrait égaler zéro. Les auteurs utilisent donc cette relation pour comparer les modèles en termes 
d’erreur d’évaluation. Les auteurs étudient donc la forme quadratique E(𝑤𝑡(𝛿))′𝐴E(𝑤𝑡(𝛿)) , où A 
est une matrice définie positive appelée matrice de poids. La méthode GMM permet donc 
d’estimer les paramètres 𝛿 qui minimisent la valeur de E(𝑤𝑡(𝛿))′𝐴E(𝑤𝑡(𝛿)), ce qui en soi revient 
à minimiser l’erreur d’évaluation44.Dans ce cas, les auteurs utilisent la mesure de distance HJ pour 
déterminer l’ampleur des erreurs d’évaluation d’un modèle et comparer les modèles entre eux. La 
distance HJ peut aussi être interprétée comme étant une mesure de la pire erreur d’évaluation d’un 
modèle pour un ensemble de portefeuilles. Ainsi, lorsque l’on compare les mesures HJ de deux 
modèles, le modèle ayant une statistique HJ plus élevée signifie qu’elle a obtenu un maxima 
d’erreur d’évaluation plus élevé que le modèle compétiteur lors de l’estimation. Cette mesure 
                                                          
44 Voir la sous-section 2.4.3 sur le choix de la matrice 𝐴 
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s’apparente à la mesure de distance J proposée par Hansen (1982) qui est détaillée dans la sous-
section 2.4.5. 
Les auteurs testent d’abord le CAPM sous sa forme inconditionnelle, sans le facteur pour le capital 
humain 𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟. Sous la méthode économétrique de la régression de Fama et Macbeth (1973) ou 
du GMM, les résultats empiriques sont semblables et rejettent le CAPM inconditionnel. Sous sa 
forme conditionnelle, toujours sans facteur pour le capital humain, 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚 est significativement 
différent de zéro, avec une valeur p de 0,75%. Du CAPM statique à conditionnel, le 𝑅2 ajusté passe 
de 1,35% à 29,32%, ce qui est une amélioration marquée du pouvoir explicatif. Cependant, lorsque 
l’on ajoute l’effet de taille comme variable au modèle, le 𝑅2 ajusté monte à 57,56% dans le cas 
inconditionnel et 61,66% dans le cas conditionnel. En présence de l’effet de taille, 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚 demeure 
significativement différent de zéro, toutefois sa valeur p augmente à 1,66%. 
Le modèle PL est ensuite estimé (le facteur du capital humain est ajouté aux tests précédents). La 
valeur de 𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 est significativement différente de zéro, mais, lorsque les erreurs types sont 
ajustées, la valeur p augmente pour passer de 2,07% à 8,44%. En présence du facteur du capital 
humain, le facteur de taille n’est plus significatif.  
Les auteurs comparent ensuite leur modèle avec les facteurs proposés par Fama et French (1993). 
Ils testent donc les deux modèles suivants : 
 𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑐0 + 𝑐𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 + 𝑐𝑆𝑀𝐵𝛽𝑖
𝑆𝑀𝐵 + 𝑐𝐻𝑀𝐿𝛽𝑖
𝐻𝑀𝐿 (57) 
 
𝐸(𝑅𝑖𝑡) = 𝑐0 + 𝑐𝑣𝑤𝛽𝑖
𝑣𝑤 + 𝑐𝑝𝑟𝑒𝑚𝛽𝑖 
𝑝𝑟𝑒𝑚 + 𝑐𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟 + 𝑐𝑆𝑀𝐵𝛽𝑖
𝑆𝑀𝐵
+ 𝑐𝐻𝑀𝐿𝛽𝑖
𝐻𝑀𝐿 
(58) 
Les 𝑅2 ajusté du modèle (57) et (49) sont respectivement de 55,12% et de 55,21%, ce qui signifie 
que le modèle PL capture la variation des rendements au moins aussi bien que le modèle de Fama 
et French. Sous le GMM, la mesure de distance HJ est plus faible pour le modèle PL, ce qui signifie 
que l’erreur d’évaluation du portefeuille qui a obtenu la pire évaluation est plus élevée pour le 
modèle de Fama et French que l’erreur d’évaluation de la pire évaluation par le modèle PL. Le 
𝑅2 ajusté passe de 55,21% à 64,04% lorsque l’on ajoute les facteurs de Fama et French au modèle 
PL, c.-à-d. lorsque les auteurs estiment le modèle (58). Les auteurs notent que cette augmentation 
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du 𝑅2 ajusté est similaire à celle obtenue lors de l’ajout de l’effet de taille. En raison de la similarité 
entre les résultats du modèle PL et du modèle de Fama et French, les auteurs suggèrent que les 
facteurs de SMB et HML sont des «proxys» du risque associé aux facteurs du capital humain et de 
l’instabilité du bêta (𝛽𝑖
𝑙𝑎𝑏𝑜𝑟  𝑒𝑡 𝛽𝑖 
𝑝𝑟𝑒𝑚). 
Les auteurs testent leur modèle PL avec la présence des facteurs économiques de Chen, Roll et 
Ross (1986). Lorsque les facteurs économiques sont les seuls dans le modèle, le 𝑅2 ajusté est de 
38,96% et augmente à 57.87% lorsqu’ils sont ajoutés au modèle PL. En reprenant le 𝑅2 ajusté du 
modèle PL de 55,21%, les auteurs stipulent que l’ajout des facteurs économiques n’améliore pas 
significativement le modèle PL. De plus, les auteurs remarquent qu’aucune des primes de risque 
des facteurs économiques n’est significativement différente de zéro. 
À ces résultats, les auteurs apportent un bémol, en autocritiquant notamment la simplicité du 
modèle en termes de variation des bêtas et les lacunes reliées à l’utilisation de données annuelles 
et mensuelles pour évaluer des évènements qui influencent le comportement des prix sur une 
fréquence élevée.  
2.2.4. Critiques et problèmes économétriques reliés aux modèles conditionnels 
 
Le mouvement des modèles conditionnels n’est pas sans critiques. En effet, les résultats 
empiriques semblent supporter le fait que la performance des modèles est plutôt reliée au nombre 
de variables de conditionnement utilisées plutôt qu’à leur pouvoir prévisionnel, ce que l’on 
caractérise par un problème de surmodélisation ou « overfitting ». Du fait même, certains auteurs 
remettent en question le pouvoir prévisionnel de certaines variables instrumentales. La présente 
sous-section présente quelques études qui critiquent l’approche méthodologique au 
conditionnement. 
 Ghysels (1998) teste trois modèles conditionnels à bêta variable dans le temps et compare, 
avec des tests d’efficacité de prévision hors échantillon, leur erreur de mesure par rapport à leur 
version statique. Les résultats penchent en faveur des modèles statiques du CAPM. Ceci serait 
expliqué par la possibilité de bris temporels des paramètres qui capturent la variation des bêtas. 
Ainsi, pour une période de temps donnée, le processus qui génère la variation des bêtas peut 
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changer au courant de la période. L’auteur suggère d’ailleurs que les modèles conditionnels 
peuvent surestimer la vitesse à laquelle les bêtas varient sur une période donnée. Les bêtas 
changeraient donc plus lentement que ce qui est anticipé par les modèles conditionnels. Selon les 
résultats des modèles aux tests de bris temporel d’Andrews (1993), Ghysels (1998) suggère 
l’utilisation de modèles non linéaires qui semblent peu sujets au bris temporel et donc plus 
robustes.  
Cochrane (2005) souligne les travaux de Hansen et Richard (1987) quant aux relations 
entre les formes inconditionnelles et conditionnelles des modèles d’évaluation d’actifs. L’auteur 
souligne l’observation suivante :  
« L’information utilisée par les agents pour conditionner pourrait être inobservable, et cette même 
information ne peut être omisse lorsqu’il est question de tester un modèle conditionnel. Ainsi, 
même si le portefeuille de marché est observable (critique de Roll 1977), le fait que l’ensemble de 
l’information des agents ne peut être complètement observé condamne les tests conditionnels du 
CAPM ». 
Cochrane (2005) nomme alors cette observation « la critique de Hansen-Richard », soit l’analogue 
des modèles conditionnels de la critique de Roll. 
Lewellen et Nagel (2006) remettent en doute la pertinence des modèles conditionnels à 
expliquer les anomalies soulevées comme l’effet de taille et du momentum. Les auteurs 
argumentent que la variation conditionnelle des bêtas n’est pas suffisante pour expliquer la 
grandeur des alphas des portefeuilles de taille, de ratio BE/ME et du momentum. De plus, les 
auteurs soulignent que la covariance entre les bêtas et la prime de risque devrait être positive, mais 
que la corrélation empirique entre les bêtas et la prime de risque n’est pas suffisamment forte pour 
expliquer les anomalies. Pour répondre à la critique de Hanson et Richard (1987), les auteurs 
utilisent la méthode des « rolling bêta » semblable à Fama et Macbeth (1973) pour conditionner 
les bêtas. Les résultats de l’étude démontrent qu’en moyenne les alphas conditionnels sont 
significativement différents de zéro, ce qui constitue une preuve empirique contre le CAPM 
conditionnel. 
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Dans une série d’articles, Ferson, Sarkissian et Simin (2003,2008) testent séparément et 
ensuite conjointement l’effet de l’extraction de données ou « data mining » et des régressions 
fallacieuses « spurious regressions » sur les modèles conditionnels à bêta variable dans le temps. 
Le phénomène de régressions fallacieuses peut être expliqué par la présence d’autocorrélation dans 
les rendements espérés et dans les variables instrumentales. En effet, il est possible qu’une portion 
du pouvoir explicatif des variables instrumentales soit liée au caractère autorégressif commun 
entre ces variables et les rendements, ce qui fausse la véritable relation entre les variables 
dépendantes et indépendantes. Ainsi, il est possible que le pouvoir prévisionnel des variables 
instrumentales utilisées dans la littérature des modèles conditionnels soit en partie attribuable à ce 
phénomène. 
L’effet de régressions fallacieuses est accentué par certaines techniques d’extraction de données 
qui se concentrent sur la détection de variables ou facteurs prévisionnels des rendements. 
L’interaction entre ces deux phénomènes est particulièrement vicieuse puisque les régressions 
fallacieuses sont plus faciles à repérer par l’extraction de données, ce qui attribue aux techniques 
d’extraction une fausse apparence d’efficacité. 
Les auteurs évaluent par simulation l’ampleur du biais de l’effet conjoint des régressions 
fallacieuses et de l’extraction de données sur les mesures d’alphas et bêtas conditionnels. L’impact 
semble peu significatif dans le cas des bêtas conditionnels, à l’exception des modèles qui ne 
modélisent pas les bêtas conditionnels selon une relation linéaire avec les variables instrumentales. 
L’impact est plutôt important lors de l’évaluation des alphas conditionnels. Le biais pourrait 
expliquer la présence de variation temporelle dans les mesures d’alphas conditionnels, ce qui 
remettrait en doute les conclusions d’études rejetant les modèles conditionnels [Lewellen et Nagel 
(2006)]. Afin de limiter l’impact des régressions fallacieuses, les auteurs suggèrent de différencier 
les variables instrumentales 𝑍𝑡 en soustrayant une moyenne mobile de 12 périodes selon la 
méthode proposée par Campbell (1991)  
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2.2.5. Sommaire des études empiriques des modèles conditionnels 
 
 La faible performance des modèles traditionnels à expliquer la variation des rendements 
entre les actifs, en référence à la littérature de la section 2.1, pousse les chercheurs à revoir les 
hypothèses sous-jacentes à ces modèles. Une piste de solution poursuivie dans la littérature est de 
revoir l’hypothèse que l’exposition au risque et les primes de risque exigées par les investisseurs 
sont constantes. Le rejet de cette hypothèse est motivé par la présence empirique de mouvement 
des primes de risque [Keim et Stambaugh (1986), Ferson et Harvey (1991)] et de la covariance 
des titres avec le marché [Campbell (1987) et Harvey (1989)]. De plus, une portion de la variation 
temporelle à long terme des rendements semble être prévisible [Fama et French (1986-1989), 
Campbell (1987)] par des variables liées à la structure à terme [Keim et Stambaugh (1986) 
,Campbell (1987), Harvey (1989)] , au risque de défaut [Ferson et Harvey (1991-1999), Ferson et 
Shadt (1996) et Jagannathan et Wang (1996)] et aux variations du cycle économique [Fama et 
French (1989)]. Ainsi, le processus d’évaluation des actifs de l’investisseur pourrait être plus 
complexe que perçu dans le cadre du CAPM traditionnel par exemple. Il serait donc possible que 
l’investisseur change ses anticipations et ses exigences dans son processus décisionnel, 
conditionnellement à un ensemble d’information. 
Le défi du conditionnement est dans l’identification et l’application d’une approche de 
conditionnement qui permet de bien capturer les variations temporelles des primes de risque et des 
bêtas. Ainsi, une approche proposée dans la littérature se base sur des modèles autorégressifs 
simples ou multivariés pour capturer la variation et l’autocorrélation des rendements, de la 
variance du marché et de la covariance [Bollerslev, Engle et Wooldridge (1988), Bordurtha et 
Nelson].Cependant, certains auteurs critiquent cette approche, notamment sur le fait que les 
processus autorégressifs ne s’agrègent pas nécessairement d’un titre individuel à un ensemble de 
titres dans un portefeuille [Harvey (1989)]. Ainsi, la méthode par modélisation autorégressive n’est 
pas sujette à l’étude dans ce mémoire, puisqu’une portion de l’analyse porte sur les rendements de 
portefeuilles reflétant les anomalies spécifiées dans la section 2.1. 
Une seconde approche est de capturer la variation des bêtas en utilisant la méthode des 
« rolling bêta » [Fama et Macbeth (1973)]. Dans ce cas, le chercheur doit trouver un équilibre 
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entre la variation des bêtas et la stabilité des estimateurs obtenus par cette méthode. Ainsi, la 
fenêtre d’estimation initiale de 60 mois proposée par Fama et Macbeth (1973) s’est raccourcie vers 
une fréquence de 36 mois [Hübner et Lambert (2013)] et même à des fréquences trimestrielles 
[Lewellen et Nagel (2006)]. Cette diminution de la fenêtre d’estimation a comme impact de 
diminuer la variation des bêtas, ce qui permettrait d’obtenir des mesures plus stables. Cette 
diminution serait motivée par certaines critiques des modèles conditionnelles qui stipulent que la 
vitesse de variation des bêtas est surestimée dans les modèles conditionnels proposés dans la 
littérature [Lewellen et Nagel (2006) et Ghysel (1998)]. Cependant, Fama et French (1992) 
affirment qu’il y a peu d’impact sur l’inférence statistique des tests en coupe transversale entre 
l’utilisation de bêtas estimés par fenêtre roulante ou estimés sur l’ensemble de l’échantillon.  
L’approche principale proposée dans ce mémoire est l’utilisation de variables instrumentales pour 
conditionner les modèles traditionnels. Cette approche suppose une relation linéaire ou non linéaire 
des bêtas et des alphas avec des variables qui sont choisies pour leur caractère prévisionnel. En ce 
sens, Jagannathan et Wang (1996) proposent une forme inconditionnelle du CAPM conditionnel, 
en liant linéairement la variation des bêtas avec le risque de défaut. Les résultats sont 
particulièrement intéressants, ceux-ci démontrant que la forme conditionnelle du CAPM peut 
rivaliser avec le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993) pour expliquer l’effet de taille. 
Si l’étude propose des variables instrumentales contemporaines pour conditionner les rendements, 
plusieurs auteurs proposent plutôt des variables décalées d’une période comme variables 
instrumentales [(Harvey (1989), Ferson et Harvey (1991), Ferson et Schadt (1996)]. Ainsi, les 
variables instrumentales reflètent l’information disponible aux investisseurs au moment où ils 
formulent leur anticipation. Ferson et Harvey (1999) utilisent ce principe pour évaluer le modèle 
à trois facteurs de Fama et French (1993) et remarquent que les facteurs d’anomalie empirique ne 
sont pas significatifs en coupe transversale en présence des variables conditionnées. De plus, les 
auteurs remarquent que la forme conditionnelle performe particulièrement mieux que le modèle 
de facteurs d’anomalie empirique lors de l’évaluation des portefeuilles formés par momentum et 
par industrie.  
L’approche de conditionnement de Ferson et Harvey (1999) permet de lier le changement de 
l’exposition aux facteurs de risque à des variables macroéconomiques observées et utilisées par 
les investisseurs. De plus, cette approche facilite grandement le conditionnement du modèle en 
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évitant de modéliser la variance et la covariance conditionnelle individuellement puisque le 
conditionnement se fait selon une relation linéaire du bêta avec les variables instrumentales. Pour 
ces raisons, nous utilisons cette approche pour conditionner les facteurs du modèle que nous 
proposons dans ce mémoire.  
Un défi commun à l’approche par variables instrumentales est de déterminer avec parcimonie les 
variables instrumentales nécessaires pour capturer la portion prévisible des rendements. En effet, 
l’ajout de variables instrumentales augmente grandement le nombre de paramètres à estimer, ce 
qui du fait même alourdit le processus d’estimation. De plus, selon les critiques de Ferson, 
Sarkissian et Simin (2003-2008), de fausses relations entre les rendements et les variables 
instrumentales peuvent exister en raison de la présence d’autocorrélation dans les rendements et 
les variables instrumentales. Ainsi, le présent mémoire propose donc d’analyser le pouvoir 
prédictif des variables instrumentales couramment utilisées dans la littérature pour limiter le choix 
de variables. La méthode proposée par Ferson, Sarkissian et Simin (2003) pour réduire l’effet de 
régressions fallacieuses est également appliquée. 
Selon les études présentées dans cette section, la performance aux tests empiriques des modèles 
conditionnels remet en question la pertinence des modèles statiques. La présence de preuves 
empiriques de mouvements prévisibles des anticipations des investisseurs supporte les fondements 
théoriques liés au conditionnement des modèles traditionnels. Or,plusieurs études empiriques, 
supportant toutefois la pertinence du conditionnement, démontrent qu’il reste place à amélioration 
[Harvey (1989), Bordurtha et Nelson (1991) et, Lewellen et Nagel (2006)].Dans ce cas, en 
supposant que la méthodologie économétrique n’est pas mise en cause, il faut de nouveau revoir 
les hypothèses sous-jacentes aux modèles. En ce sens, la section suivante présente les études qui 
augmentent les limites du cadre décisionnel de l’investisseur au-delà de la moyenne/variance 
proposée par Markowitz (1952). 
Le tableau 2 des pages suivantes fait état des caractéristiques et résultats des principaux articles 
sur les tests empiriques des modèles conditionnels d’évaluation d’actifs répertoriés dans cette 
section.
73 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Tableau 2. Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles conditionnels 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation du 
modèle 
 (SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
Variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Ball et Brown 
(1968) 
mensuelle 
(1946 -1966) 
OLS  
(test Khi-carré) 
individuel 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
Marché N/A 
(i) Le prix au marché des titres s'ajuste rapidement 
sur une base mensuelle au rapport annuel des 
bénéfices nets.  
Fama, Fisher, 
Jensen et Roll  
(1969) 
mensuelle 
(1927-1959) 
OLS individuel 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
Marché N/A 
(i) Le prix au marché des titres s'ajuste rapidement 
sur une base mensuelle à l'annonce d'un 
fractionnement d'action. 
Keim et 
Stambaugh  
(1986)  
mensuelle 
(1927-1978) 
WLS  
(test-t, correctif de 
White) 
regroupement 
par taille 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
marché, taille, 
structure à 
terme, risque 
de défaut 
N/A 
(i)Les primes de risque liés aux facteurs 
économiques varient temporellement; (ii) les 
variables reliées à la structure à terme des 
obligations ainsi qu’au risque de défaut 
permettent de prévoir une portion des primes de 
risque. 
Campbell  
(1987) 
mensuelle 
(1959-1983) 
GMM  
(test-t, test Khi-carré, 
correctif de White ) 
regroupement 
par type d'actifs 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
Marché, 
structure à 
terme 
contemporaine 
et décalée 
(i) Des variables basées sur les taux d'intérêt de la 
structure à terme permettent de prévoir en partie 
les rendements excédentaires; (ii) la variance 
conditionnelle des rendements excédentaires 
varie temporellement. 
Fama et 
French  
(1988) 
mensuelle 
(1926-1985) 
OLS  
(test-t, correctif 
Hansen et Hondrick) 
Individuel, 
taille, industrie 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
Rendement 
décalé 
N/A 
(i) Les rendements sont négativement 
autocorrélés sur une fréquence à long terme mais 
ce phénomène n’est pas robuste pour les périodes 
d’étude après 1940 
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Tableau 2(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles conditionnels 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation du 
modèle 
 (SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
Variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Bollerslev, 
Engle, et 
Wooldridge 
(1988) 
trimestrielle 
(1959-1984) 
MLE, GARCH-M  
(test LM) 
regroupement 
par type d'actifs 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché N/A 
(i) La covariance du marché varie dans le temps; 
(ii) une mesure conditionnelle de la covariance 
basée sur un processus autorégressif produit une 
estimation supérieure du risque à une mesure 
inconditionnelle. 
Fama et 
French 
 (1989) 
mensuelle 
(1926-1987) 
OLS et GMM  
(test-t, test-F,test 
Khi-carré, correctif 
White) 
regroupement 
par taille 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
Dividende, 
Structure à 
terme, prime 
de défaut 
N/A 
(i) Des variables économiques basées sur la 
structure à terme et le risque de défaut permettent 
de prévoir une portion des rendements 
excédentaires à long terme; (ii) Les variations des 
rendements sont liées partiellement aux cycles 
économiques; (iii) l'espérance de rendement serait 
plus faible en période de croissance économique et 
plus forte en période de récession. 
Harvey  
(1989)  
mensuelle 
(1941-1987) 
OLS et GMM  
(Correctif de White) 
regroupement 
par taille 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché 
marché décalé, 
prime de défaut 
décalé, 
dividende 
décalé, 
structure à 
terme décalée, 
variable muette 
pour le mois de 
janvier 
(i) La covariance conditionnelle varie dans le 
temps; (ii) une erreur de spécification persiste dans 
la modélisation du CAPM conditionnel avec 
variables instrumentales ; (iii) cette erreur de 
spécification persiste lorsque la variance, la 
covariance et la prime de marché conditionnelle 
varient temporellement. 
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Tableau 2(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles conditionnels 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupeme
nt des titres 
Formulation du 
modèle 
 (SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
Variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Ferson et 
Harvey 
(1991) 
mensuelle 
(1964 -1986) 
2SLS  
(test-t, correctif de 
Newey-West) 
regroupement 
par taille et 
industrie 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché, 
croissance de 
consommation, 
prime de 
défaut, 
structure à 
terme, inflation 
marché décalé, 
prime de défaut 
décalé, dividende 
décalé, structure à 
terme décalée, 
bons du Trésor, 
(i) La prévisibilité des rendements mensuelles 
est davantage expliquer par la variation de la 
prime des facteurs de risque économiques qu'à 
la variation de la sensibilité (bêta) aux facteurs 
de risque; (ii) la prime de risque lié au facteur 
de marché semble expliquer la plus grande part 
de la prévisibilité des rendements des titres. 
Bodurtha et 
Nelson  
(1991) 
mensuelle et 
trimestrielle 
(1926-1985) 
GMM, AR, 
GARCH 
 (test Khi-carré,) 
regroupement 
par taille 
Modèle de type Bêta  
(CT et SC) 
marché 
taux de dividende, 
bons du Trésor 
(i) L'hypothèse de bêta constant et prime de 
risque constante est rejetée; (ii) une portion 
déterministe persiste suite à une modélisation 
autorégressive de la prime de marché, de la 
variance et de la covariance; (iii) cette portion 
déterministe pourrait être reliée au taux de 
dividende, aux bons du Trésor et à l'effet 
janvier. 
Ferson et 
Schadt 
(1996) 
mensuelle 
(1968-1990) 
OLS et GMM 
(test-t, test-F,  
test Khi-carré,test-
Wald, correctif de 
Newey et West) 
regroupement 
par style 
d’investissem
ent 
Modèle de type Bêta  
(SC) 
marché, taille, 
structure à 
terme, risque de 
défaut 
prime de défaut 
décalé, dividende 
décalé, structure à 
terme décalée, 
variable muette 
pour le mois de 
janvier 
(i) Les alphas de Jensen de fonds communs de 
placement sont en moyenne neutre lorsqu'ils 
sont évalués à partir de modèles conditionnels. 
Jagannathan 
et Wang  
(1996) 
Mensuelle 
(1963-1990) 
OLS et GMM  
(test-t, test-HJ, 
correctif de 
Shanken) 
regroupement 
par bêta et 
taille 
Modèle de type Bêta et 
SDF (CT) 
marché, risque 
de défaut, 
capital humain 
N/A 
(i) La forme conditionnelle du CAPM peut être 
traduite en un modèle inconditionnel où les 
rendements inconditionnels sont liés 
linéairement avec leur bêta inconditionnel et 
une mesure de l'instabilité temporelle du bêta; 
(ii) un modèle à trois bêtas incluant une 
mesure du capital humain performe 
similairement au modèle multifactoriel de 
Fama et French (1993) 
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Tableau 2(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles conditionnels 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation du 
modèle 
 (SC ou CT) 
Facteur de risque 
Variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Ghysels  
(1998) 
mensuelle 
(1927-1988) 
GMM  
(test-J, test-
Andrews) 
regroupement 
par taille et 
industrie 
Modèle de type 
SDF  
(CT) 
croissance de 
l'industrie, 
inflation, structure 
à terme, prime de 
défaut 
marché, prime de 
défaut, dividende, 
structure à terme, 
bons du Trésor, 
variable muette pour 
le mois de janvier 
(i) Les modèles statiques d'évaluation 
performent mieux que leur version 
conditionnelle en raison du changement 
temporel des processus de variabilité des 
bêtas; (ii) les modèles conditionnels ont 
tendance à surestimer la variabilité des 
bêtas. 
Ferson et 
Harvey 
(1999) 
mensuelle 
(1963-1994) 
OLS, GLS et 2SLS 
(test-t, test-F,  
correctif de White, 
 correctif de 
Shanken) 
regroupement 
par taille et 
ratio BE/ME 
Modèle de type 
Bêta  
(CT et SC) 
marché, taille, 
BE/ME 
prime de défaut 
décalé, dividende 
décalé, structure à 
terme décalée, bons 
du Trésor décalé 
(i) La forme conditionnelle du modèle 
multifactoriel de Fama et French (1993) ne 
permet pas de capturer toute la prévisibilité 
des rendements; (ii) un facteur basé sur des 
variables économiques décalées 
performent mieux que les facteurs de Fama 
et French (1993) pour capturer la variabilité 
en coupe transversale des rendements 
conditionnels. 
Ferson, 
Sarkissian et 
Simin  
(2003) 
mensuelle 
(1926-1998) 
OLS 
 (test-t, 
 correctif Newey-
West, correctif 
White) 
regroupement 
par marché 
Modèle de type 
Bêta  
(SC) 
Marché 
prime de défaut 
décalé, dividende 
décalé, structure à 
terme décalée, 
consommation 
décalée, 
 BE/ME décalé 
(i) le pouvoir prévisionnel de variables 
instrumentales pourrait être expliqueée par 
la présence d'autocorrélation des 
rendements et des variables instrumentales; 
ii) ce phénomène est accentué par 
l'utilisation de techniques d'extraction de 
données, augmentant ainsi le nombre de 
fausses variables prévisionnelles. 
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Tableau 2 (suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles conditionnels 
Auteurs 
Fréquence des 
données  
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation du 
modèle 
 (SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
Variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Lewellen et Nagel  
(2006) 
quotidienne, 
hebdomadaire et 
mensuelle 
(1964-2001) 
OLS  
(test-t) 
regroupement 
par bêta, taille, 
ratio BE/ME et 
momentum 
Modèle de type 
Bêta  
(SC) 
marché, 
consommation 
N/A 
(i) la variation des bêtas conditionnels n'est 
pas suffisante pour expliquer la grandeur 
des alphas conditionnels de portefeuilles de 
taille, ratio BE/ME et momentum ; (ii) la 
covariance entre les bêtas et la prime de 
marché est positive, mais la relation n'est 
pas suffisamment forte pour expliquer les 
anomalies de l'effet taille, ratio BE/ME et 
momentum. 
Ferson, 
Sarkissian et 
Simin  
(2008) 
mensuelle 
(1926-1997) 
OLS  
(test-t,  
correctif Newey-
West) 
regroupement 
par marché 
Modèle de type 
Bêta 
 (SC et CT) 
Marché 
prime de défaut 
décalé, dividende 
décalé, structure à 
terme décalée, 
consommation 
décalée, 
BE/ME décalé 
(i) Le biais de l'effet conjoint des 
régressions fallacieuses et de l'extraction de 
données impacte particulièrement les 
mesures des alphas conditionnelles; (ii) ce 
biais pourrait expliquer la variabilité 
temporelle des alphas conditionnels et la 
faible performance des modèles 
conditionnels. 
78 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
2.3.Modèles à moments supérieurs  
 
L’extension du CAPM au-delà du cadre de la moyenne/variance de Markowitz (1952) n’est 
pas un phénomène récent. En effet, les premières tentatives peuvent être retracées aux travaux 
d’Arditti (1967), motivés par la théorie d’utilité, et aux travaux de Kraus et Litzenberger (1976), 
motivés par la non-normalité des distributions de rendements. Or, ce champ d’études a repris un 
certain essor au cours des dernières années pour plusieurs raisons. En effet, la présence d’asymétrie 
et de kurtosis dans les distributions de portefeuilles créés pour refléter les anomalies de marché 
pousse les chercheurs à déterminer si les failles du CAPM sont liées à l’omission de moments 
supérieurs. De plus l’amélioration des capacités informatiques permet de résoudre les problèmes 
d’optimisation plus complexes engendrés par l’allocation d’actifs au-delà du deuxième moment. 
Finalement, les évènements récents concernant la crise financière ont motivé la recherche vers une 
meilleure compréhension des mouvements extrêmes, et donc dans la forme des queues de 
distributions, notamment par l’amélioration de mesure de risque tel que la valeur à risque (VaR). 
Cette section constitue donc une courte revue de littérature sur les motifs derrière l’étude de 
moments supérieurs en évaluation d’actifs. Par la suite, les principaux modèles et extensions du 
CAPM inconditionnel ainsi que les principaux tests empiriques sont présentés. Finalement, pour 
faire suite à la section 2.2., une revue des modèles à moments supérieurs conditionnels récents sont 
présentés. 
2.3.1. Motifs de la modélisation à moments supérieurs 
 
Sous l’hypothèse que la distribution des rendements tend vers une distribution gaussienne, 
il est raisonnable de développer des modèles en se basant seulement sur les deux premiers 
moments, soit la moyenne et la variance. Or, la littérature concernant la distribution des 
rendements réfute cette hypothèse, les études empiriques rapportant que les distributions ont des 
queues de distribution plus épaisse. De plus, le rôle des moments supérieurs est supporté par la 
littérature sur la théorie de l’utilité. Ainsi, les motifs derrière la recherche sur les moments 
supérieurs en évaluation d’actifs ne sont pas seulement attribués aux caractéristiques statistiques 
des rendements, mais aussi supportés par des fondements théoriques économiques. Cette sous-
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section présente donc quelques articles qui supportent l’importance du rôle des moments 
supérieurs en évaluation d’actifs. 
Ces observations ont été répertoriées par Mandelbrot (1963) qui suggère un modèle de 
marche aléatoire basé sur une distribution parétienne45 stable autre que la loi normale. L’auteur 
remarque que les rendements historiques ont des distributions empiriques plus leptokurtique 
qu’une distribution gaussienne, ce qui est catégorisé par des queues de distributions plus épaisses 
qu’une loi normale. Ce phénomène est souvent associé à des mouvements extrêmes des prix. 
L’auteur compare alors la distribution des prix du coton, un marché considéré spéculatif au 
moment de l’étude, à plusieurs distributions parétiennes. Mandelbrot (1963) remarque que non 
seulement les distributions des prix du coton s’éloignent significativement de la normalité, mais 
qu’il existe une similarité frappante entre les distributions des prix du coton et des distributions 
parétiennes. Plus spécifiquement, la variance des changements des prix du coton est erratique sur 
plusieurs tailles d’échantillon, ce qui est caractéristique d’une distribution dont la variance est 
infinie, contrairement à la loi normale qui est de variance finie.  
 Fama (1965) supporte les travaux de Mandelbrot (1963) en testant la normalité de la 
distribution des rendements de trente titres américains. L’auteur utilise le paramètre α des 
distributions parétiennes qui caractérise les queues des distributions parétiennes pour évaluer à 
quel point les titres boursiers divergent de la normalité. Puisque la loi normale est une loi 
parétienne dont α = 2, l’auteur teste la prévision de Mandelbrot (1963) qui stipule que les 
distributions des titres boursiers ont des paramètres α en dessous 2. Les résultats de l’étude 
suggèrent que la plupart des distributions ont des paramètres α près mais inférieur à 2, ce qui 
supporte le rejet de la normalité. 
 En revisitant les études de Mandelbrot (1963) et Fama (1965), Officer (1972) confirme la 
non-normalité de la distribution des rendements et conclut que l’utilisation d’une distribution 
                                                          
45 Une distribution parétienne est caractérisée par quatre paramètres contrairement à deux pour la loi normale. La loi 
normale est d’ailleurs un cas spécial d’une distribution parétienne. La propriété stable de ces distributions signifie que 
la distribution issue d’une addition de variables aléatoires indépendantes de distribution parétienne stable sera elle-
même parétienne stable. 
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parétienne stable pour caractériser la distribution des rendements mensuels de portefeuilles peut 
être utilisée pour estimer la distribution des titres individuels qui les composent. Cependant, la 
distribution des rendements journaliers est plus instable que celle des rendements mensuels. 
Ces études sur la distribution des rendements ne sont pas les seules sources de motivation 
vers une modélisation au-delà de la moyenne et la variance. En effet, divers travaux sur la théorie 
de l’utilité supportent l’importance de l’asymétrie et du kurtosis dans la prise de décision d’un 
investisseur. Arditti (1967) développe une approximation de l’espérance de l’utilité en utilisant 
une série de Taylor : 
 
𝐸[𝑈(?̃?)] = 𝑈(?̅?) + [𝑈′′(?̅?)/2!]𝜎𝑊
2 + [𝑈′′′(?̅?)/3!]𝑚𝑊
3  
+  𝑙𝑒𝑠 𝑡𝑒𝑟𝑚𝑒𝑠 𝑠𝑢𝑝é𝑟𝑖𝑒𝑢𝑟𝑠 
?̅? = 𝐸(?̃?), 𝜎𝑊
2 = 𝐸 [(?̃? − ?̅?)
2
] et 𝑚𝑊
3 = 𝐸 [(?̃? − ?̅?)
3
] 
(59) 
Où ?̃?est la richesse de l’investisseur, U() représente sa fonction d’utilité. L’auteur démontre que 
si l’on suppose une fonction d’utilité concave pour refléter l’aversion au risque(𝑈′(?̅?) >
0 , 𝑈′′(?̅?) < 0), les investisseurs auront une préférence pour l’asymétrie, soit 𝑈′′′(?̅?) > 0. 
L’intuition derrière ce raisonnement est qu’un investisseur qui a une aversion au risque est réticent 
à participer à un investissement qui représente une possibilité de perte extrême et de gain limité. 
Cette dichotomie entre les résultats positifs et négatifs peut être mesurée par l’asymétrie. Ainsi, un 
investisseur aura une préférence vers l’asymétrie positive et une aversion à l’asymétrie négative. 
Si l’article d’Arditti (1967) est considéré comme étant l’une des premières tentatives à étendre le 
cadre de l’évaluation de titres au-delà de la moyenne/variance de Markowitz (1952), le modèle de 
l’étude n’est pas considéré comme étant une extension directe du CAPM, mais plutôt un modèle 
multifactoriel qui inclut des mesures de variance totale, d’asymétrie totale, de covariance avec le 
marché ainsi que des ratios spécifiques d’entreprise, soit un ratio d’endettement et de dividendes 
versés. Les tests basés sur des portefeuilles de titres regroupés par industrie semblent supporter 
l’asymétrie totale comme facteur de risque.  
Horvath et Scott (1980) démontrent qu’il est possible de déterminer a priori la préférence 
des investisseurs pour chaque moment, et qu’elle en est la direction. Les auteurs démontrent que 
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la préférence est positive pour chaque moment impair (espérance, asymétrie) et négative pour 
chaque moment pair (variance, kurtosis). Cette règle permet donc de guider les recherches 
théoriques et empiriques sur les modèles d’évaluation d’actifs. Ainsi, un investisseur voudrait être 
compensé pour détenir un titre qui augmente la mesure de kurtosis du portefeuille. 
2.3.2. Modèles avec moments supérieurs inconditionnels 
 
Si le CAPM traditionnel assume que les investisseurs ne sont intéressés que par 
l’interaction de la moyenne et de la variance des rendements de leur portefeuille, la faiblesse de la 
performance aux tests empiriques du CAPM inconditionnel et conditionnel pourrait être liée à des 
dynamiques plus complexes des préférences des investisseurs. Ainsi, l’extension du CAPM et des 
modèles traditionnels vers des moments supérieurs sont conçus sous l’hypothèse que l’investisseur 
est concerné par l’asymétrie systématique et le kurtosis systématique. Dans ce cas, l’investisseur 
demandera une compensation non seulement pour la covariance, mais la coasymétrie et le 
cokurtosis. Cette sous-section présente donc une courte revue des études portant sur le rôle et 
l’interaction des comoments dans le contexte de modélisation statiques des rendements.   
Kraus et Litzenberger (1976) tentent de répondre aux critiques du CAPM en ajoutant le 
risque lié à l’asymétrie de la distribution de rendements. En développant les fonctions d’utilité en 
séries de Taylor, similairement à Arditti (1967), les auteurs obtiennent l’expression (59). L’analyse 
ignore les termes du quatrième moment et plus, et assume que l’utilité espérée des investisseurs 
est définissable sur les trois moments centraux de la distribution de la richesse de fin de période. 
Les auteurs soutiennent que développer le modèle pour y inclure une mesure du quatrième moment 
serait trivial, mais aucun argument démontrant un comportement particulier des investisseurs face 
au quatrième moment n’a été soulevé au moment de l’étude. 
En posant comme hypothèse que les rendements sur le portefeuille d’un investisseur sont distribués 
de façon asymétrique, les auteurs expriment les trois premiers moments de la distribution de la 
richesse ?̃?comme suit : 
 ?̅? =∑𝑞𝑖?̅?𝑖 + 𝑞𝑓𝑅𝑓 ,     𝜎𝑊 =∑𝑞𝑖𝐵𝑖𝑃𝜎𝑝  , 𝑚𝑊 =∑𝑞𝑖𝛾𝑖𝑃𝑚𝑝 (60) 
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𝜎𝑝 = √𝐸 [(𝑅𝑝 − ?̅?𝑝)
2
]        𝐵𝑖𝑃 =
𝐸[(𝑅𝑖−?̅?𝑖)(𝑅𝑝−?̅?𝑝)]
𝜎𝑝
2 ,  
𝑚𝑝 = √𝐸 [(𝑅𝑝 − ?̅?𝑝)
3
]
3
     𝛾𝑖𝑃 = 𝐸 [(𝑅𝑖 − ?̅?𝑖)(𝑅𝑝 − ?̅?𝑝)
2
] /𝑚𝑝
3 
où ?̅? est la richesse moyenne de l’investisseur; 
𝜎𝑊 l’écart de la richesse;  
𝑚𝑊 l’asymétrie de la richesse; 
𝑞𝐹 est l’investissement de l’investisseur dans le titre sans risque et 𝑞𝑖  est l’investissement de 
l’investisseur dans le titre i; 
𝑅𝐹 est le rendement d’un actif sans risque (plus 1);  
𝑅𝑖 est le rendement du titre i (plus 1) ajusté pour les dividendes; 
𝜎𝑝 est l’écart-type du portefeuille p;  
𝐵𝑖𝑃 est le bêta du titre i par rapport au portefeuille p; 
𝑚𝑝 est l’asymétrie du portefeuille p;  
𝛾𝑖𝑃 est le gamma du titre i par rapport au portefeuille p. Le gamma peut être considéré comme 
étant une mesure de l’asymétrie systématique du titre i par rapport au portefeuille p. 
En maximisant l’espérance d’utilité de l’investisseur sujet à une limite de budget, les conditions 
d’équilibre du portefeuille de l’investisseur peuvent être exprimées par : 
 𝐸(𝑅𝑖) − 𝑅𝑓 = −(𝜑𝜎𝑊 𝜑?̅?⁄ )𝐵𝑖𝑃𝜎𝑝 − (𝜑𝑚𝑊 𝜑?̅?⁄ )𝛾𝑖𝑃𝑚𝑝 (61) 
Où −(𝜑𝜎𝑊 𝜑?̅?⁄ ) et −(𝜑𝑚𝑊 𝜑?̅?⁄ ) équivalent au taux marginal de substitution de l’investisseur 
entre la richesse espérée et l’écart-type de la richesse et entre la richesse espérée et l’asymétrie de 
la richesse respectivement. En posant l’hypothèse d’homogénéité des anticipations des 
investisseurs, les auteurs déterminent le modèle d’équilibre de marché suivant : 
 𝐸(𝑅𝑖) − 𝑅𝑓 = 𝑏1𝛽𝑖 + 𝑏2𝛾𝑖 (62) 
 
Où 𝛽𝑖 = 𝜎𝑖𝑀/𝜎𝑀
2  (la variation systématique du titre i par rapport au portefeuille de marché M); 
𝛾𝑖= 𝑚𝑖𝑀𝑀/𝑚𝑀
3  (l’asymétrie systématique du titre i par rapport au portefeuille de marché M); 
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𝑏1 = (
𝑑?̅?
𝑑𝜎𝑊
)𝜎𝑀 et 𝑏2 = (
𝑑?̅?
𝑑𝑚𝑊
)𝑚𝑀 pour tous les investisseurs sont considérés comme des primes 
de risque systématique du marché. 
 Ainsi, le modèle se démarque de l’étude d’Arditti (1967) par l’élaboration d’une mesure 
systématique de l’asymétrie plutôt qu’une mesure totale de l’asymétrie. Puisque 𝛽𝑖 et 𝛾𝑖 = 1 
lorsqu’on évalue pour le portefeuille de marché, 𝑏1 + 𝑏2 =?̅?𝑀 − 𝑅𝑓. Cette dernière relation fait 
l’objet des tests empiriques de l’étude. Les auteurs spécifient un processus générateur de 
rendement de forme non linéaire qui est compatible avec le modèle à trois moments du CAPM, 
soit la forme quadratique suivante : 
 𝑅𝑖,𝑡 − 𝑅𝑓,𝑡 = 𝑐0𝑖 + 𝑐1𝑖(𝑅𝑀,𝑡 − 𝑅𝑓,𝑡) + 𝑐2𝑖(𝑅𝑀,𝑡 − ?̅?𝑀,𝑡)
2 + 𝜀𝑖,𝑡 (63) 
Afin de tester la validité empirique du CAPM à trois moments, les auteurs utilisent la régression 
en coupe transversale suivante : 
 
?̅?𝑖 = 𝑏0 + 𝑏1?̂?𝑖 + 𝑏2𝛾𝑖 + 𝑢𝑖 
?̅?𝑖 = 
∑ 𝑟𝑖,𝑡
𝑇
𝑡=1
𝑇
      𝑟𝑖𝑡 =
(𝑅𝑖,𝑡−𝑅𝑓,𝑡)
𝑅𝑓,𝑡
 
?̂?𝑖 =
∑ ( 𝑟𝑀,𝑡−?̅?𝑀)(𝑟𝑖.𝑡−?̅?𝑖)
𝑇
𝑡=1
∑ ( 𝑟𝑀,𝑡−?̅?𝑀)
2𝑇
𝑡=1
    𝛾𝑖 =
∑ ( 𝑟𝑀,𝑡−?̅?𝑀)
2
(𝑟𝑖,𝑡−?̅?𝑖)
𝑇
𝑡=1
∑ ( 𝑟𝑀,𝑡−?̅?𝑀)
3𝑇
𝑡=1
 
(64) 
Où 𝑅𝑓,𝑡 le rendement des bons du Trésor 90 jours (plus 1). Les rendements sont calculés pour tous 
les titres listés sur le NYSE de janvier 1926 à décembre 1934 (donc 120 rendements mensuels par 
titre). Les auteurs appliquent la méthodologie de Fama et Macbeth (1973) avec l’ajout d’un 
regroupement des titres par leur gamma. 
Les résultats de l’étude suggèrent que les investisseurs ont une préférence pour l’asymétrie positive 
et sont prêts à payer une prime pour les actifs ayant cet attribut. De plus, les auteurs réfutent les 
critiques de Blume et Friend (1970), de Black, Jensen et Scholes (1972) et de Fama et Macbeth 
(1973) sur les divergences du taux sans risque en évoquant la possibilité d’erreurs de spécification 
du modèle en raison de l’omission de l’asymétrie systématique. De plus, les portefeuilles à bêta 
élevé seraient caractérisés par une coasymétrie élevée, ce qui suggère que lorsque l’asymétrie 
systématique est introduite au CAPM l’anomalie de portefeuilles à bêta élevé ayant des rendements 
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réalisés plus faibles que ceux espérés par le CAPM traditionnel serait expliquée. Cependant, dans 
le contexte historique de l’article, l’effet de taille et du ratio BE/ME n’étaient pas encore répertoriés 
dans la littérature. Ces résultats ne sont donc pas des preuves empiriques suffisantes en faveur du 
CAPM à trois moments par rapport aux modèles empiriques discutés dans la section 2.1.2. 
Friend et Westerfield (1980) reprennent la méthodologie proposée par Kraus et 
Litzenberger (1976) pour tester la version à trois moments du CAPM. Ainsi, les auteurs incluent 
des obligations aux titres évalués, deux méthodes de composition du portefeuille de marché 
(équipondérée et par valeur marchande), différentes périodes d’étude sur divers marchés ainsi que 
d’autres processus de regroupements de titres en portefeuilles jugés plus satisfaisants par les 
auteurs. 
Les auteurs testent le modèle empirique pour évaluer premièrement les actifs individuellement 
puis par portefeuilles. Les auteurs déterminent qu’il semble y avoir une préférence des 
investisseurs vers l’asymétrie positive telle que proposée par Kraus et Litzenberger (1976), la 
prime de risque de l’asymétrie étant significative et de signe prévu pour quatre période sur cinq 
d’estimation. Cependant,  les auteurs soulèvent le fait que leur estimation du taux sans risque est 
significativement plus élevée que le taux sans risque réel. Contrairement à Kraus et Litzenberger 
(1976) qui attribuent la cause de ce phénomène à l’asymétrie (ou plutôt le manque d’une mesure 
d’asymétrie dans le CAPM), les auteurs attribuent ce phénomène aux diverses périodes étudiées 
et aux processus d’estimation.Suite à ces résultats, les auteurs testent le modèle avec des mesures 
de risques contemporaines et des mesures dites prédictives46. Selon les auteurs, la coasymétrie est 
sensible à l’approche méthodologique utilisée, le niveau de signification statistique de la mesure 
variant lorsque l’on change le type de mesure de risque utilisé. D’ailleurs, les auteurs concluent 
que le niveau de signification statistique de cette mesure est aussi sensible au choix du portefeuille 
de marché. Finalement,  
                                                          
46 Les mesures prédictives de bêta et gamma sont alors obtenues en utilisant la méthodologie de Fama et Macbeth 
(1973). 
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Sears et Wei (1985) examinent l’influence de la prime de marché (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) sur les tests 
des modèles d’évaluation à moments supérieurs. Les auteurs comparent le modèle théorique de 
marché à l’équilibre (65) à la version proposée par Kraus et Litzenberger (1976) (66): 
 
?̅?𝑖 − 𝑅𝑓 = [(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓)/(1 + 𝐾3)]𝛽𝑖 + [𝐾3(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓)/(1 + 𝐾3)]𝛾𝑖           
𝐾3 = [
𝑑?̅?
𝑑𝑚𝑊
(
𝑑?̅?
𝑑𝜎𝑊
)
] (
𝑚𝑀
𝜎𝑀
) 
(65) 
             ?̅?𝑖 − 𝑅𝐹 = [(
𝑑?̅?
𝑑𝜎𝑊
)𝜎𝑀] 𝛽𝑖 + [(
𝑑?̅?
𝑑𝑚𝑊
)𝑚𝑀] 𝛾𝑖  (66) 
𝐾3 est le taux de substitution marginal entre l’asymétrie et le risque, multiplié par l’asymétrie du 
portefeuille de marché ajustée par l’écart-type du portefeuille de marché. Ainsi, 𝐾3 mesure le 
changement en pourcentage de risque que l’investisseur est prêt à accepter en échange d’un pour 
cent de changement en asymétrie. Théoriquement, si le portefeuille de marché dénote une 
asymétrie négative, l’investisseur ne désire pas de coasymétrie avec le marché. Dans ce cas, 𝐾3 
devrait être négatif.  
Le modèle de Kraus et Litzenberge (1976) implique qu’à l’équilibre l’addition des coefficients 
égale ?̅?𝑚 − 𝑅𝐹 car 𝛽𝑚 et 𝛾𝑚 = 1. Les auteurs stipulent que le modèle (66) ne spécifie pas l’effet 
individuel de la prime de risque du marché sur les coefficients 𝛽𝑖 et 𝛾𝑖. Ce phénomène est 
observable plus clairement dans la version linéaire empirique du modèle (65) :     
 ?̅?𝑖 − 𝑅𝐹 = 𝑏0 + 𝑏1𝛽𝑖 + 𝑏2𝛾𝑖 (67) 
où 𝑏0 est l’ordonnée à l’origine, 𝑏1= [(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓)/(1 + 𝐾3)] et 𝑏2 = [𝐾3(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓)/(1 + 𝐾3)]. Les 
études comme Kraus et Litzenberger (1976) et Friend et Westerfield (1980) se concentrent sur les 
coefficients ainsi que les paramètres pour examiner le risque et l’asymétrie. Dans ce cas, ces 
observations mesurent l’effet conjoint de (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) et 𝐾3. Ainsi, il est préférable de mesurer 
(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) par 𝑏1+ 𝑏2 que par 𝑏1 seulement. De plus, 𝐾3 devrait être mesuré par 𝑏2/𝑏1 au lieu de 
𝑏2 seulement. En ce sens, les auteurs notent que 𝑏2/𝑏1 est la division de deux variables aléatoires. 
Ainsi, la valeur moyenne du ratio sur une période de temps donnée ne donne pas nécessairement 
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le ratio des deux valeurs moyennes sur la même période de temps, ce qui influence l’inférence et 
l’interprétation des résultats. 
Les auteurs soulignent que l’interaction entre (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) et 𝐾3 peut expliquer l’observation de 
signaux déroutants par rapport aux signes que prennent les facteurs de risque et d’asymétrie dans 
le modèle. En effet, lorsque le modèle empirique estime une prime négative du marché, 𝑏2 peut se 
retrouver avec le mauvais signe d’asymétrie. Quand (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) < 0 𝑒𝑡 𝐾3 < 0, 𝑏2 > 0 et lorsque 
(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) < 0 𝑒𝑡 𝐾3 > 0, 𝑏2 < 0. Comme le modèle linéaire se concentre sur 𝑏2 au lieu de 𝐾3, 
son utilisation peut engendrer des conclusions biaisées sur le sens de l’asymétrie lorsque 
(?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) < 0. De façon similaire, lorsque 𝐾3 < −1, l’utilisation de 𝑏1 au lieu de 𝑏1+ 𝑏2 peut 
aussi engendrer des biais sur le sens du risque. Les auteurs soulignent que ce phénomène est 
observé dans l’étude de Friend et Westerfield (1980) lorsque les périodes à l'étude sont divisées 
entre les périodes où (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) < 0 et (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) > 0. 
Pour faire suite à l’étude de 1985, Sears et Wei (1988) revisitent les tests empiriques de 
Kraus et Litzenberger (1976) et Friends et Westerfield (1980). Les auteurs se concentrent sur 
l’interaction entre le coefficient 𝑏2 et 𝐾3 de l’équation (67). Les auteurs stipulent que ces deux 
mesures sont complémentaires et apportent de l’information sur l’asymétrie, mais selon deux 
angles différents : 𝑏2 mesure le coût marginal que l’investisseur est prêt à accepter entre 
l’espérance de rendement et l’asymétrie alors que 𝐾3 est une mesure de préférence entre 
l’asymétrie et le risque. 𝑏2 est influencé par le signe et l’ampleur de (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓) alors que 𝐾3 est 
indépendant de (?̅?𝑀 − 𝑅𝑓). Puisque 𝑏2 et 𝐾3 sont deux variables aléatoires, les tests empiriques 
peuvent produire des valeurs non significatives pour 𝑏2 et significatives pour 𝐾3. 
En utilisant les procédures et périodes d’études de Kraus et Litzenberger (1976) et Friends et 
Westerfield (1980), les auteurs déterminent que la mesure 𝑏2 est non significative dans tous les 
tests. Ainsi, les investisseurs n’ont pas de préférence pour l’asymétrie par rapport au rendement. 
Ils ne sont donc pas prêts à sacrifier du rendement pour obtenir plus d’asymétrie dans leur 
portefeuille d’actifs. Par contre, 𝐾3 est significatif dans quatre cas (avec le signe théoriquement 
approprié), ce qui signifie qu’il existe une préférence pour l’asymétrie par rapport au risque. La 
valeur absolue de 𝐾3 étant inférieur à 1, donc un coefficient d’élasticité entre l’asymétrie et le 
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risque inférieur à 1, il semblerait que les investisseurs sont prêts à prendre plus de risque si 
seulement l’augmentation en pourcentage d’asymétrie est supérieure. 
Lim (1989) souligne que les méthodes de régression utilisées pour tester le modèle de 
Kraus et Litzenberger (1976) ont les mêmes biais liés à l’utilisation d’estimateurs obtenus par des 
régressions en séries chronologiques comme régresseurs, soit les biais EIV de la régression de 
Fama et Macbeth (1973). Il propose plutôt l’approche du GMM pour tester le CAPM à trois 
moments, méthode qui ne suppose pas de fortes hypothèses sur la distribution des rendements 
d’actifs et permet une estimation simultanée des paramètres. Selon les résultats obtenus, 
l’asymétrie est en partie considérée dans la prime de risque et il existe donc une prime pour la 
coasymétrie, ce qui supporte les résultats de Kraus et Litzenberger (1976).Finalement, la 
performance du CAPM à trois moments semble s’améliorer plus la période d’estimation est 
longue.  
 Fang et Lai (1997) développent sur le CAPM à trois moments de Kraus et Litzenberger 
(1976) pour y inclure une mesure du kurtosis. Les auteurs obtiennent ainsi la version linéaire du 
CAPM à quatre moments : 
 𝐸(𝑅𝑖) − 𝑅𝑓 = 𝑏1𝛽𝑖 + 𝑏2𝛾𝑖 + 𝑏3𝑘𝑖 (68) 
Où 𝑘𝑖= Cov(𝑅𝑖 , 𝑅𝑚
3 )/𝐸(𝑅𝑚 − 𝐸(𝑅𝑚))
4, est nommé kappa et constitue l’ajout principal au modèle 
de Kraus et Litzenberger (1976). Théoriquement, 𝑏1 et 𝑏3 > 0 et 𝑏2 aura un signe opposé au signe 
d’asymétrie du marché. Les auteurs utilisent les rendements mensuels des titres du NYSE de 
janvier 1969 à décembre 1988, ainsi que l’indice du NYSE pour le portefeuille de marché. Le 
processus générateur de rendement compatible avec le CAPM à quatre moments est donné par la 
formulation cubique suivante : 
 𝑟𝑖,𝑡 = 𝑐0𝑖 + 𝑐1𝑖(𝑅𝑀,𝑡 − 𝑅𝑓,𝑡) + 𝑐2𝑖(𝑅𝑀,𝑡 − ?̅?𝑀,𝑡)
2 + 𝑐3𝑖(𝑅𝑀,𝑡 − ?̅?𝑀,𝑡)
3+ 𝜀𝑖,𝑡 (69) 
Les paramètres 𝑐1𝑖, 𝑐2𝑖 et 𝑐3𝑖 de l’équation (69) sont donc utilisés comme variables explicatives 
𝛽𝑖, 𝛾𝑖 𝑒𝑡 𝑘𝑖  respectivement dans la régression en coupe transversale (68). Les auteurs argumentent 
que la méthode de Fama et Macbeth (1973) est sujette au biais EIV et que la présence de kurtosis 
dans la distribution des rendements influence l’efficience des estimateurs par OLS, puisque la 
méthode est sensible aux données extrêmes ou aberrantes. De plus, selon les auteurs, l’utilisation 
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du GMM comme dans l’étude de Lim (1989) est limitée par la capacité de calcul informatique au 
moment de l’étude et du manque d’information sur les propriétés des estimateurs du GMM sous 
une taille d’échantillon fini. Sous ces conditions, les auteurs choisissent plutôt l’approche des 
variables instrumentales, qui n’implique pas de biais EIV et est moins imposante en termes de 
calculs47. Cependant, les capacités informatiques actuelles et les nouvelles méthodes itératives 
d’estimation du GMM rendent l’argument quant au choix méthodologique de l’article désuet48.  
Les résultats obtenus démontrent une amélioration du R2 ajusté du CAPM à quatre moments 
comparativement aux CAPM à deux et trois moments. La prime de risque pour le bêta et pour le 
cokurtosis est significative et positive pour l’ensemble des échantillons, alors que la prime de 
coasymétrie a un signe opposé par rapport à l’asymétrie du marché dans la majorité des 
échantillons, ce qui est en lien avec la théorie des préférences des investisseurs. 
Hwang et Satchell (1999) estiment un modèle du CAPM à quatre moments pour les 
marchés émergents. Les auteurs stipulent que les marchés émergents sont des cas intéressants où 
la distribution de rendements est caractérisée par des traits d’asymétrie et de kurtosis. Une analyse 
basée sur la moyenne et la variance (CAPM traditionnel) serait donc inadéquate. En utilisant le 
GMM, les auteurs évaluent le modèle du CAPM traditionnel, le CAPM à trois moments de Kraus 
et Litzenberger (1976), la version de Sears et Wei (1985) ainsi qu’une version augmentée de ces 
deux derniers modèles incluant le kurtosis.  
Selon l’échantillon de l’étude, les distributions de rendements des pays émergents divergent de la 
normalité, dénotant une présence plus forte en kurtosis qu’en asymétrie. Lorsque le modèle à 
quatre moments est estimé, le R2 ajusté est significativement plus élevé dans tous les groupes 
comparativement aux modèles à deux et trois moments. Sommairement, l’étude supporte l’ajout 
de moments supérieurs, mais les résultats sont fondés principalement sur la statistique du R2 ajusté 
et la statistique J de Hansen, et non sur le niveau de signification statistique ou le signe des primes 
                                                          
47La méthode d’estimation par variables instrumentales (IVE) n’est pas à confondre avec la méthode de 
conditionnement de Ferson et Schadt (1996) qui utilise des variables instrumentales pour conditionner les bêtas. 
48 Voir section 2.4.3. pour les méthodes itératives d’estimation du GMM. 
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de risque. De plus, aucun regroupement de titres reflétant l’effet de taille ou BE/ME n’est testé, ce 
qui limite l’analyse concernant la robustesse de la performance des modèles d’évaluation pour les 
marchés émergents. Finalement, de leur caractère évolutif, les pays émergents ont des distributions 
de rendements non stationnaires. Puisque le CAPM à moments supérieurs suppose la stationnarité 
des rendements, le biais potentiel du rejet de l’hypothèse de stationnarité sur les résultats de l’étude 
est considérable et remet en doute la pertinence du CAPM à moments supérieurs comme modèle 
d’évaluation des rendements des titres sur les marchés émergents.  
Hübner et Lambert (2013) utilisent l’approche de Fama et French (1993) pour créer des 
facteurs répliques de covariance,de coasymétrie et de cokurtosis. Des extensions du CAPM à 
divers moments et incorporant les trois facteurs de Fama et French (1993) sont alors testés par 
rapport aux rendements en coupe transversale et en séries chronologiques des titres américains 
pour la période de 1959 à 2011. 
Les auteurs utilisent une méthode de tri conditionnel pour déterminer les titres qui formeront les 
portefeuilles de covariance, coasymétrie et cokurtosis. Le comoment dont la prime doit être 
reflétée par le facteur est alors toujours trié en dernier afin de bien décomposer la prime liée à 
chacun des comoments. Par exemple, pour le facteur de covariance, les portefeuilles sont d’abord 
triés par coasymétrie puis cokurtosis et finalement par covariance. Ceci crée donc 27 portefeuilles 
dont 18 sont choisis pour créer 9 paires de portefeuilles qui représentent une mesure faible et élevée 
d’un comoment49. Les facteurs sont donc créés en calculant la moyenne de l’écart entre ses 9 paires 
de portefeuilles. De plus, les auteurs ajoutent les facteurs réplicateurs de Fama et French (1993) et 
Carhart (1997) pour évaluer leur niveau de signification statistique en présence des facteurs 
réplicateurs de comoments. Finalement, les modèles sont évalués sous des périodes haussières et 
baissières du marché. Ces modèles sont évalués selon la méthode de Fama et Macbeth (1973). Les 
résultats supportent l’existence d’une prime de risque lié aux comoments et aux facteurs 
d’anomalie empirique. Plus spécifiquement, l’ajout des comoments aux facteurs de Carhart (1997) 
augmente de 10% à 13% le R2 ajustés. Par contre, les facteurs de Carhart (1997) restent 
                                                          
49 Un couple de portefeuilles typiques peut être coasymétrie élevée, cokurtosis élevé, covariance élevée et 
coasymétrie élevée, cokurtosis élevé, covariance faible. 
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statistiquement significatifs, tout comme les facteurs de comoments, ce qui suggère que les 
facteurs de Fama et French (1993) et Carhart (1997) ne sont pas simplement des « proxys » de 
l’asymétrie et du kurtosis. 
2.3.3. Modèles avec moments supérieurs conditionnels 
 
En lien avec la section précédente, si l’investisseur se base sur un ensemble d’information 
pour juger la relation rendement et risque de son portefeuille, et que cette relation varie dans le 
temps, la méthode d’évaluation de cette relation doit refléter ce dynamisme temporel. Ainsi, 
l’élaboration de modèle à moments supérieurs doit également tenir compte de la prévisibilité des 
rendements et des changements dans la relation entre les comoments, ce qui pourrait expliquer 
l’ambiguïté des tests empiriques sur ces modèles. La sous-section suivante propose une revue 
d’articles portant sur le conditionnement des modèles à moments supérieurs et leur performance 
aux tests empiriques. 
Harvey et Siddique (2000) tentent de déterminer si la faiblesse des résultats empiriques du 
modèle traditionnel du CAPM est reliée à l’exclusion d’une mesure de l’asymétrie des titres et de 
leur coasymétrie avec le portefeuille de marché. Ce qui distingue l’approche de Harvey et Siddique 
(2000) des travaux faits auparavant sur l’ajout du troisième moment au CAPM traditionnel est le 
conditionnement de la mesure d’asymétrie et de coasymétrie afin d’expliquer les variations de 
l’espérance de rendement en coupe transversale. 
L’étude est motivée par la présence d’asymétrie dans les rendements de portefeuilles de titres à 
faibles capitalisations et ceux basés sur des stratégies de momentum. Selon les auteurs, l’échec du 
CAPM traditionnel à expliquer ces rendements pourrait être lié à l’asymétrie. De plus, puisque les 
modèles de types empiriques, tel que le modèle à quatre facteurs de Carhart (1997), performent 
mieux que le modèle traditionnel, les auteurs proposent que ces facteurs capturent indirectement 
l’asymétrie des rendements. Les auteurs testent donc si ces facteurs d’anomalie empirique perdent 
de leur pouvoir explicatif devant un facteur qui mesure directement l’asymétrie. 
En utilisant le cadre théorique du facteur d’escompte stochastique, les auteurs imposent la forme 
quadratique du rendement de marché au facteur d’escompte stochastique 𝑚𝑡+1 : 
91 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
 𝑚𝑡+1 = 𝑎𝑡 + 𝑏𝑡𝑅𝑚,𝑡+1 + 𝑐𝑡𝑅𝑚,𝑡+1
2  (70) 
En imposant l’existence d’un actif sans risque conditionnel, les auteurs obtiennent le modèle 
suivant : 
 𝐸𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1] = 𝜆1,𝑡𝐶𝑜𝑣𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1] + 𝜆2,𝑡𝐶𝑜𝑣𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1
2 ] (71) 
Où 
 𝜆1,𝑡 =
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1
2 ]𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1] − 𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]𝐸𝑡[𝑟𝑀,𝑡+1
2 ] 
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1
2 ] − (𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1])
2   
 
 𝜆2,𝑡 =
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1
2 ] − 𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1] 
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1
2 ] − (𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1])
2   
Où 𝐸𝑡 , 𝑉𝑎𝑟𝑡, 𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡, 𝐶𝑜𝑣𝑡 sont la formulation conditionnelle de l’espérance, la variance, 
l’asymétrie et la covariance respectivement. Par exemple, les termes 
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1], 𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1], 𝐶𝑜𝑣𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1] peuvent être définis comme étant : 
𝑉𝑎𝑟𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1] =  𝐸𝑡[(𝑟𝑚,𝑡+1 − 𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1])
2] 
𝑆𝑘𝑒𝑤𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1]=𝐸𝑡[(𝑟𝑚,𝑡+1 − 𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1])
3] 
𝐶𝑜𝑣𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1, 𝑟𝑚,𝑡+1]=𝐸𝑡[(𝑟𝑖,𝑡+1 − 𝐸𝑡[𝑟𝑖,𝑡+1])(𝑟𝑚,𝑡+1 − 𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡+1])] 
Le modèle impose que 𝜆1,𝑡 et 𝜆2,𝑡 soient les mêmes pour tous les actifs en coupe transversale et 
statistiquement différents de zéro. Ce modèle est la représentation conditionnelle du modèle 
inconditionnel de Kraus et Litzenberger (1976). 
Par la suite, les auteurs examinent s’il y a présence d’asymétrie dans les mesures de rendements 
pour justifier empiriquement la modélisation du troisième moment. L’étude se fait sur les titres 
individuels et sous regroupement en portefeuilles, les rendements mensuels des titres provenant 
du CRSP NYSE/AMEX et du NASDAQ pour la période de 1963 à 1993. Un indice basé sur la valeur 
pondérée par la valeur marchande des titres du CRSP NYSE/AMEX est utilisé comme portefeuille 
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de marché. Pour tester l’interaction entre la coasymétrie et l’effet de taille et du ratio BE/ME, les 
auteurs utilisent les portefeuilles SMB et HML selon la procédure de Fama et French (1993). 
Diverses méthodes de regroupement de titres sont utilisées, soit par critère d’industrie, de taille, 
de ratio BE/ME et de momentum. 
Les auteurs utilisent comme mesure standardisée de l’asymétrie du portefeuille i le troisième 
moment à partir de la moyenne 𝑚𝑖
3 : 
 𝑚𝑖
3 =∑
(𝑟𝑖,𝑡 − 𝑟?̅?)
𝑇
3𝑇
𝑡=1
 (72) 
  Les auteurs définissent la mesure standardisée de la coasymétrie 𝛽𝑆𝐾𝐷 comme étant : 
 ?̂?𝑖,𝑆𝐾𝐷𝑡 =
𝐸[𝜖𝑖,𝑡𝜖𝑚,𝑡
2 ]
√𝐸[𝜖𝑖,𝑡
2 ]𝐸[𝜖𝑚,𝑡
2 ]
 
(73) 
Où 𝜖𝑖,𝑡 = 𝑟𝑖,𝑡 − 𝑎𝑖 − 𝛽𝑖(𝑟𝑚,𝑡) sont les résidus obtenus par régression du rendement excédentaire 
du titre i sur le rendement excédentaire du portefeuille de marché et 𝜖𝑚,𝑡 est l’écart entre la mesure 
du rendement de marché excédentaire au temps t et la moyenne du rendement excédentaire du 
marché. Comme les résidus sont orthogonaux par construction, 𝐸[𝜖𝑖,𝑡𝑟𝑚,𝑡] = 0. Ceci n’implique 
pas un risque de coasymétrie systématique nulle. Les auteurs peuvent donc mesurer une valeur 
standardisée de la coasymétrie avec l’équation (73). Ainsi, 𝛽𝑆𝐾𝐷 représente la contribution en 
asymétrie d’un actif à un portefeuille. Si la mesure est négative, l’actif apporte de l’asymétrie 
négative au portefeuille.  
Les auteurs développent aussi deux mesures indirectes de la coasymétrie en créant des facteurs 
réplicateurs qui capturent l’effet de la coasymétrie. Similairement à la méthode de création de 
facteurs SMB et HML de Fama-French, les auteurs regroupent des titres en portefeuille selon leur 
mesure de ?̂?𝑆𝐾𝐷. 30 % des titres ayant le plus de coasymétrie négative se retrouvent dans le 
portefeuille S- , 30% des plus positives dans le portefeuille S+ et le reste dans le portefeuille So. 
Les rendements excédentaires post regroupement sont calculés pour les portefeuilles S- et S+. 
L’écart moyen entre S- et S+ pour la période à l'étude est de 3.60% et est statistiquement différente 
de zéro au seuil de confiance de 5%. En régressant le rendement excédentaire d’un titre avec l’écart 
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entre S- et S+, les auteurs obtiennent une mesure indirecte de la coasymétrie du titre avec la mesure 
du bêta obtenue de la régression, notée 𝛽𝑆𝐾𝑆. Une seconde mesure indirecte utilise la même 
méthodologie, mais cette fois la variable indépendante de la régression est les rendements 
excédentaires de S-. La notation du bêta dans ce cas est 𝛽𝑆−. 
Finalement, les auteurs vérifient s’il existe une variation temporelle de la coasymétrie en utilisant 
l’autorégression de second degré suivante : 
 𝐸[𝜖𝑖,𝑡𝜖𝑚,𝑡
2 ] = 𝜌0 + 𝜌1𝜖𝑖,𝑡−1𝜖𝑚,𝑡−1
2 + 𝜌2𝜖𝑖,𝑡−2𝜖𝑚,𝑡−2
2  (74) 
Selon les résultats obtenus, il semble y avoir une corrélation négative entre les mesures directes de 
coasymétrie et la moyenne des rendements ainsi qu’une relation positive entre la moyenne des 
rendements et les facteurs 𝛽𝑆𝐾𝑆 et 𝛽𝑆−. De plus, ces facteurs semblent contenir autant d’information 
que les bêtas du CAPM. La coasymétrie inconditionnelle semble variée d’une industrie à l’autre, 
sans pouvoir déterminer une tendance particulière. Par contre, pour ce qui est des résultats obtenus 
avec des regroupements par taille et par BE/ME, il semble y avoir un lien de corrélation important 
entre la moyenne des rendements de ces portefeuilles et la mesure directe d’asymétrie (-0,50). La 
corrélation entre le facteur 𝛽𝑆𝐾𝑆 est de 0,65 avec les rendements moyens, mais il ne semble pas y 
avoir de lien statistique significatif supportant une relation avec 𝛽𝑆−. Lorsque le regroupement est 
fait seulement par taille, une tendance monotone décroissant du facteur 𝛽𝑆𝐾𝑆 est observable, soit 
une diminution constante du facteur plus la taille des titres augmente. La corrélation dans ce cas 
est de 0,80. Ces statistiques préliminaires suggèrent donc que la coasymétrie est un élément 
pertinent pour expliquer les rendements des actifs en coupe transversale. 
Harvey et Siddique (2000) testent ensuite l’impact de l’asymétrie selon la série chronologique 
suivante : 
 𝑟𝑖,𝑡 = 𝛼𝑖 + 𝛽𝑚,𝑖𝑟𝑚,𝑡 + 𝛽𝑆𝑀𝐵,𝑖𝑆𝑀𝐵𝑡 + 𝛽𝐻𝑀𝐿,𝑖𝐻𝑀𝐿𝑡 + 𝛽𝑆𝑖
−𝑆𝑡
− + 𝑒𝑖,𝑡 (75) 
Les auteurs utilisent donc la statistique F de Gibbons, Ross et Shanken (1989) pour tester si les 𝛼𝑖 
sont conjointement différents de zéro, où 𝐹~(𝑁, 𝑇 − 𝑁 − 1) pour N actifs sur un ensemble de T 
observations. Puisqu’une augmentation de la statistique F signifie un éloignement de la zone de 
non-rejet de l’hypothèse nulle, une diminution de la statistique en présence du facteur 𝑆𝑡
− signifie 
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une amélioration du modèle par l’ajout du facteur ou une diminution de l’erreur d’évaluation. Les 
auteurs remarquent que l’ajout du facteur 𝑆𝑡
− diminue la statistique F significativement dans tous 
les cas.50Les auteurs notent que l’impact est similaire avec un modèle qui inclut le facteur de 
momentum de Carhart (1997). 
Par la suite, les auteurs testent pour les erreurs d’évaluation en coupe transversale : 
 𝑟𝑖 = 𝜆0 + 𝜆𝑚?̂?𝑖 + 𝜆𝑆𝑀𝐵?̂?𝑆𝑀𝐵,𝑖 + 𝜆𝐻𝑀𝐿?̂?𝐻𝑀𝐿,𝑖 + 𝜆𝑆−?̂?𝑆𝑖
− +  𝜂𝑖 (76) 
Où les coefficients 𝜆 sont calculés selon la procédure de Fama et Macbeth (1973). La corrélation 
entre les rendements du portefeuille S- et 𝜆0 est donc calculée. Pour la période à l’étude, la 
corrélation est de 0,61 et significatif au seuil de 5%. 
Ces résultats démontrent que l’asymétrie conditionnelle peut expliquer une portion significative 
de la variation des rendements, même lorsque les facteurs de taille et de BE/ME sont présent dans 
le modèle d’évaluation.  
Cependant, l’asymétrie conditionnelle n’est pas suffisante pour expliquer tous les rendements 
espérés anormaux. L’insuffisance de l’asymétrie conditionnelle pourrait être liée aux facteurs de 
Fama et French (1993) et au choix de la mesure de la coasymétrie conditionnelle. Premièrement, 
les facteurs SMB et HML pourraient capturer le même risque économique basé sur l’asymétrie 
conditionnelle. Deuxièment, la mesure de coasymétrie conditionnelle est basée sur des rendements 
historiques et constitue donc une mesure imparfaite de la vraie coasymétrie conditionnelle51. De 
plus, les mesures de coasymétrie conditionnelle sont calculées en deux étapes, et font donc l’objet 
du biais EIV.   
Finalement, les auteurs soulignent que l’impact de l’asymétrie conditionnelle varie grandement 
selon le choix de la méthodologie économétrique. Les auteurs testent la méthode de Fama et 
MacBeth (1973) avec correctif de Shanken (1992) et le « full-information maximum likelihood »  
(FIML), la première permettant une variation temporelle des bêtas alors que le FIML impose la 
                                                          
50 Par exemple, pour les portefeuilles groupés par momentum, la statistique F passe de 42.82 à 2.57.  
51 Soit une mesure basée sur des données ex post pour obtenir une mesure dite  ex ante. 
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constance des bêtas d’une période à l’autre. Le choix du FIML est justifié par la critique de Ghysels 
(1998). Les auteurs testent donc la régression en coupe transversale suivante : 
 ?̅?𝑖 = 𝜆0 + 𝜆𝑚?̂?𝑖 + 𝜆𝑆𝑀𝐵?̂?𝑆𝑀𝐵,𝑖 + 𝜆𝐻𝑀𝐿?̂?𝐻𝑀𝐿,𝑖 + 𝜆𝑆−?̂?𝑆𝑖
− + 𝜂𝑖  (77) 
Selon les résultats obtenus, les régressions estimées par FIML ont plus de pouvoir explicatif, ce 
qui est en lien avec Ghysels (1998). De plus, les résultats démontrent qu’une portion du pouvoir 
explicatif du facteur S- serait capturé par les facteurs HML et SMB, mais que l’ajout du facteur S- 
augmente le pouvoir explicatif des régressions dans tous les cas.  
Dittmar (2002) développe un modèle du CAPM à quatre moments dont les coefficients 
varient dans le temps en se basant sur l’approche des facteurs d’escompte stochastiques. Les 
moments conditionnels sont donc fonction d’un ensemble d’information disponible au temps t, le 
CAPM conditionnel à quatre moments impliquant un facteur d’escompte selon l’expression 
suivante : 
 𝑚𝑡+1 = 𝛿0
′𝑍𝑡 + 𝛿1
′𝑍𝑡𝑅𝑊,𝑡+1+𝛿2
′𝑍𝑡𝑅𝑊,𝑡+1
2 + 𝛿3
′𝑍𝑡𝑅𝑊,𝑡+1
3  (78) 
Où 𝑍𝑡 est un ensemble de variables instrumentales et 𝑅𝑊 est le rendement de la richesse totale. 
Afin de forcer les restrictions de préférence qui impliquent une aversion absolue décroissante du 
risque, soit une aversion au risque et au kurtosis et une préférence positive pour l’asymétrie, 
l’auteur transforme l’expression (78) pour obtenir : 
   𝑚𝑡+1 = (𝛿0
′𝑍𝑡)
2 − (𝛿1
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑊,𝑡+1+ (𝛿2
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑊,𝑡+1
2  − (𝛿3
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑊,𝑡+1
3  (79) 
Afin de s’assurer que les coefficients soient toujours positifs, ceux-ci sont élevés au carré, afin que 
le signe des coefficients puisse être imposé et ainsi respecter les préférences. Deux modèles sont 
implémentés, soit un modèle où l’indice du marché des actions est un « proxy » du marché de la 
richesse totale 𝑅𝑊 et un modèle qui incorpore le capital humain selon l’approche de Jagannathan 
et Wang (1996). Le second modèle qui incorpore le rendement du capital humain 𝑅𝑙 peut donc 
être exprimé comme suit : 
 
𝑚𝑡+1 = (𝛿0
′𝑍𝑡)
2 − (𝛿1
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑚,𝑡+1 + (𝛿2
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑚,𝑡+1
2  
−(𝛿3
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑚,𝑡+1
3 – (𝛿1
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑙,𝑡+1 
(80) 
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+ (𝛿2
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑙,𝑡+1
2 − (𝛿3
′𝑍𝑡)
2𝑅𝑙𝑡+1
3  
L’auteur utilise les variables instrumentales suivantes : 
 Le rendement des bons du Trésor 30 jours, décalé d’un mois; 
  
 Le rendement de l’indice pondéré par capitalisation boursière du CRSP, décalé d’un mois; 
 
 Le taux de dividende de l’indice pondéré par capitalisation boursière du CRSP, décalé d’un 
mois; 
 
 L’écart de taux entre les bons corporatifs côtés BAA et AAA par Moody, décalé d’un mois; 
 
 L’écart de taux entre les bons du Trésor 90 jours et 30 jours, décalé d’un mois.  
 
Les coefficients sont estimés selon la méthode du GMM en utilisant la matrice de poids développée 
par Hansen et Jagannathan (1997). Pour le premier modèle utilisant seulement le portefeuille de 
marché, le terme quadratique est significatif au seuil de 10%, mais non à 5%, et le terme cubique 
n’est pas significatif. Cependant, lorsque le capital humain est inclus dans l’équation, tous les 
termes sont significatifs et les erreurs d’évaluation sont largement réduites. 
 
L’auteur incorpore par la suite les facteurs de Fama et French (1993) aux modèles. Les résultats 
démontrent que lorsque les moments supérieurs ainsi que le capital humain sont inclus dans le 
modèle, les facteurs SMB et HML sont non significatifs. L’étude en conclut que le CAPM 
conditionnel à quatre moments explique mieux les rendements moyens52 en coupe transversale que 
le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993). Puisque des variables économiques sont 
utilisées pour conditionner le modèle du CAPM pour capturer les dynamiques de l’aversion au 
risque et que les coefficients des moments supérieurs sont restreints pour satisfaire les conditions 
de préférence, le fondement économique du modèle est particulièrement intéressant. Cependant, 
le modèle n’est pas testé par rapport à une autre anomalie reconnue dans la littérature, soit l’effet 
de momentum. 
 
                                                          
52 L’étude porte sur les rendements de portefeuilles  de titres regroupés selon leur code SIC. 
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Fletcher et Kihanda (2005) évaluent et comparent la performance de différents modèles 
inconditionnels et conditionnels d’évaluation d’actifs selon l’approche du facteur d’escompte 
stochastique dans un cadre d’évaluation des titres sur le marché anglais de la période 1975 à 2001. 
Les auteurs utilisent le GMM et la mesure de distance de Hansen et Jagannathan (1997) pour 
déterminer la performance des modèles à évaluer les rendements en coupe transversale. 
 
Similairement à Dittmar (2002), les auteurs testent sept modèles sous leur forme inconditionnelle 
et conditionnelle, soit le CAPM avec et sans capital humain, le CAPM à trois et quatre moments 
avec et sans capital humain ainsi quelle modèle à trois facteurs de Fama et French (1993). Le 
conditionnement est fait à partir d’un ensemble de variables instrumentales similaires à celles 
utilisées dans l’article de Dittmar (2002), mais le modèle n’est pas restreint en terme de coefficients 
comme l’équation (79). Les résultats semblent supporter la performance supérieure des modèles 
conditionnels par rapport à leur forme inconditionnelle, la forme conditionnelle du CAPM à quatre 
moments avec capital humain étant la plus performante. La performance augmente 
significativement lorsque les restrictions de préférence sont imposées. 
 
Toutefois, lorsque les auteurs testent pour le pouvoir prédictif des modèles, les formes 
conditionnelles performent moins bien, la forme conditionnelle du CAPM à quatre moments avec 
capital humain ayant la pire performance. Selon les auteurs, ces résultats suggèrent que la 
performance des modèles conditionnels serait reliée à l’effet « d’overfitting », soit la sur 
modélisation des données par l’ajout de paramètres qui capturent le bruit ou l’effet aléatoire plutôt 
que les relations importantes entre les variables. 
Smith (2007) examine l’impact de la coasymétrie conditionnel sur les rendements 
américains moyens en coupe transversale. L’auteur observe que la coasymétrie aide à expliquer le 
rendement moyen et que les investisseurs requièrent une prime pour la coasymétrie lorsque 
l’asymétrie du marché est négative. De même, les investisseurs sont prêts à payer une prime pour 
la coasymétrie lorsque l’asymétrie du marché est positive. Ainsi, les investisseurs ont une 
préférence pour l’asymétrie systématique positive et une aversion pour l’asymétrie systématique 
négative. 
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Ce qui diverge des résultats empiriques obtenus dans la littérature est que la préférence envers 
l’asymétrie lorsque le marché est asymétriquement positif est plus forte que l’aversion envers 
l’asymétrie lorsque le marché est asymétriquement négatif. Ce phénomène est particulièrement 
intéressant dans un contexte conditionnel puisqu’il est relié à une variation temporelle de la prime 
de marché.  
Le CAPM traditionnel et à trois moments ainsi que l’ajout des facteurs de Fama et French (1993) 
sont testés en modélisant les moments conditionnels des rendements du marché comme étant des 
fonctions linéaires avec des variables instrumentales. Le modèle du CAPM trois moments de 
Smith (2007) est donc une version conditionnelle de Kraus et Litzenberger (1976) : 
 𝐸𝑡−1[𝑟𝑖,𝑡] = 𝛽𝑖,𝑡−1𝜆1,𝑡 + 𝛾𝑖,𝑡−1𝜆2,𝑡 (81) 
 𝛽𝑖,𝑡−1 =
𝐶𝑜𝑣𝑡−1(𝑟𝑖,𝑡 , 𝑟𝑚,𝑡)
𝜎𝑚,𝑡
2   
 𝛾𝑖,𝑡−1 =
𝐶𝑜𝑠𝑘𝑒𝑤𝑡−1(𝑟𝑖,𝑡, 𝑟𝑚,𝑡)
𝐾𝑚,𝑡
3   
Où 𝛽𝑖,𝑡−1 est le bêta conditionnel; 
𝛾𝑖,𝑡−1 le gamma conditionnel du titre i; 
𝜆1,𝑡 et 𝜆2,𝑡 sont les primes du bêta et du gamma respectivement; 
𝜎𝑚,𝑡
2 =𝐸𝑡−1[(𝑟𝑚,𝑡 − 𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡])
2];  
𝐾𝑚,𝑡
3 =𝐸𝑡−1[(𝑟𝑚,𝑡 − 𝐸𝑡[𝑟𝑚,𝑡])
3].  
Comme les investisseurs ont une aversion au risque et une préférence pour l’asymétrie positive, la 
prime du bêta 𝜆1,𝑡 devrait être positive et celle du gamma 𝜆2,𝑡 dépendra de l’asymétrie du marché. 
Cette dualité de la prime d’asymétrie est prise en compte en utilisant une variable dichotomique : 
 𝜆2,𝑡 = 𝑍𝑡−1
′ 𝜆2 + 𝛿1{𝑍𝑡−1′ 𝐾𝑚>0} (82) 
Où 1{𝑍𝑡−1′ 𝐾𝑚} est une variable dichotomique qui prend la valeur 1 lorsque l’asymétrie 
conditionnelle du marché est positive et zéro autrement. La prime de volatilité, la variance 
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conditionnelle du marché ainsi que l’asymétrie conditionnelle du marché sont modélisées comme 
étant fonction de variables instrumentales 𝑍𝑡−1 : 
 𝜆1,𝑡 = 𝑍𝑡−1
′ 𝜆1 (83) 
 𝜎𝑚,𝑡
2 = (𝑍𝑡−1
′ 𝜎𝑚,𝑡)
2 (84) 
 𝐾𝑚,𝑡
3 =𝑍𝑡−1
′ 𝐾𝑚,𝑡 (85) 
Ainsi, la prime du marché est égale à la somme de la prime du bêta et du gamma, soit : 
 𝜆𝑚,𝑡 = 𝑍𝑡−1
′ 𝜆1 + 𝑍𝑡−1
′ 𝜆2 + 𝛿1{𝑍𝑡−1′ 𝐾𝑚>0} (86) 
Le modèle est estimé par GMM sur des portefeuilles d’industries en utilisant les variables 
instrumentales suivantes: 
 Le rendement d’un portefeuille pondéré par capitalisation boursière des titres du S&P 
500, décalé d’un mois; 
 
 Le taux de dividende des titres du S&P 500, décalé d’un mois; 
 
 L’écart de taux entre les bons du Trésor 90 jours et 30 jours, décalé d’un mois; 
 
 L’écart entre le taux des obligations cotées Baa et Aaa, décalé d’un mois; 
 
 Le taux du bon du Trésor 30 jours, décalé d’un mois; 
 
 Une constante. 
 
Les résultats montrent que les rendements espérés sont positivement reliés au taux de dividende et 
à l’écart des obligations, et négativement reliés à l’écart des bons du Trésor 90 jours et 30 jours, 
ainsi qu’au bons du Trésor 30 jours, ce qui sous-entend une variation avec les cycles 
économiquesdes rendements espérés et que les variables instrumentales décrivent bien les cycles 
économiques. Le modèle traditionnel est rejeté, mais la version à trois moments n’est pas rejetée 
au seuil de 5%. 
Le modèle conditionnel du CAPM à trois moments n’est pas rejeté et les résultats supportent la 
variation temporelle de la coasymétrie et de la prime reliée à la coasymétrie. Plus particulièrement, 
l’auteur dénote que la prime d’asymétrie est de -7,87% annuellement lorsque le marché est 
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asymétriquement positif et 1,80% lorsque le marché est asymétriquement négatif. Il semblerait 
donc que les investisseurs sont plus préoccupés par la coasymétrie lorsque l’asymétrie du marché 
est positive que lorsqu’elle est négative. Finalement, les modèles de CAPM à trois moments 
conditionnels et multifactoriels de Fama et French (1993) sont plus performants lorsqu’ils sont 
combinés. Il est à noter que le modèle combiné et le modèle conditionnel à trois moments sont 
plus robustes aux bris structurels selon les résultats aux tests d’Andrews (1993) que la version du 
CAPM conditionnel à deux moments.  
Moreno et Rodriguez (2009) analysent les rendements des fonds communs de placement 
américains de 1962 à 2006 et remarquent que la coasymétrie est un facteur de risque significatif 
pour les fonds communs de placement. Les auteurs évaluent donc la performance de trois 
catégories de fonds communs de placement en utilisant le modèle de Carhart (1997) augmenté du 
facteur de coasymétrie de Harvey et Siddique (2000). Les auteurs testent les modèles sous leur 
forme inconditionnelle et conditionnelle, la méthode de conditionnement utilisée étant semblable 
à celle de Ferson et Harvey (1999)53 . Les résultats de l’étude supportent l’ajout d’un facteur de 
coasymétrie en raison de l’augmentation du pouvoir explicatif des modèles. Ces résultats sont 
robustes aux formes inconditionnelles et conditionnelles. De plus, l’étude démontre que les alphas 
ajustés pour le risque provenant de modèles qui ne considèrent pas la coasymétrie peuvent être 
complètement reclassés lorsque ces alphas sont sujets à un modèle de performance qui supporte la 
coasymétrie. En effet, les alphas positifs provenant du CAPM traditionnel peuvent devenir négatifs 
sous un CAPM à moments supérieurs. Les auteurs soulignent que les fonds qui investissent dans 
des titres ayant plus de coasymétrie négative ont des rendements moyens supérieurs. 
2.3.4. Sommaire des études empiriques des modèles à moments supérieurs 
 
L’extension des modèles traditionnels d’évaluation d’actifs passe par une révision des 
hypothèses lorsqu’elles sont perçues comme étant trop restrictives. En ce sens, la section 
précédente 2.2. fait l’état des recherches qui se sont penchées sur l’hypothèse de constance de 
l’exposition aux risques des titres et de la compensation exigée pour la prise de risque. La présente 
section propose une autre voie empruntée par les chercheurs, soit l’extension du cadre décisionnel 
                                                          
53 Les variables instrumentales utilisées sont les mêmes que  Ferson et Harvey (1999). 
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des investisseurs vers les moments supérieurs, notamment l’asymétrie et le kurtosis. Ainsi, les 
analyses descriptives des rendements montrent que leur distribution dévie significative de la loi 
normale, dénotant des queues de distributions plus épaisses [Mandelbrot(1963), Fama (1965) et 
Officer (1972)]. De plus, l’extension de la théorie d’utilité supporte le rôle de l’asymétrie et du 
kurtosis dans la prise de décision d’investissement, l’investisseur ayant une préférence pour 
l’asymétrie positive et une aversion pour le kurtosis [Arditti (1967) et Horvath et Scott (1980)].   
Kraus et Litzenberger (1976) sont reconnus dans la littérature comme étant pionniers de la 
modélisation à moments supérieurs, en proposant leur modèle du CAPM à trois moments. En 
utilisant l’approche de la théorie d’utilité, les auteurs dérivent les conditions d’équilibre d’un 
modèle d’évaluation qui inclut la coasymétrie dans la prise de décision. Les auteurs établissent les 
premiers résultats empiriques de ce modèle et rapportent que leur modèle performe mieux que la 
forme traditionnelle du CAPM, capturant l’anomalie des bêtas élevés. Ces résultats sont cependant 
mitigés, ceux-ci étant sensibles aux périodes d’évaluation et aux méthodes d’estimation utilisées 
[Friend et Westerfield (1980)]. De plus, l’ajout de l’asymétrie implique une relation 
variance/asymétrie qui n’est pas ciblée dans le modèle de Kraus et litzenberger (1976) [Sears et 
Wei (1985-1988)].  
La version à quatre moments du CAPM proposée par Fang et Lai (1997) est une extension directe 
des travaux de Kraus et Litzenberger (1976). Les résultats empiriques supportent la performance 
supérieure de la forme à quatre moments par rapport aux formes à deux et trois moments du CAPM 
et confirment l’aversion au kurtosis des investisseurs en dénotant une prime positive du cokurtosis. 
De plus, ces résultats semblent être robustes face aux facteurs de Fama et French (1993) [Hübner 
et Lambert (2013)], mais mitigés lorsque le modèle est appliqué aux rendements des pays 
émergents [Hwang et Satchell (1999)].  
Une dernière avenue étudiée dans le cadre de ce mémoire est de combiner la modélisation 
conditionnelle avec la modélisation à moments supérieurs. En effet, la non-normalité des 
rendements et la présence d’autocorrélation et de mouvements prévisibles des rendements ne sont 
pas des caractéristiques mutuellement exclusives. En ce sens, Harvey et Siddique (2000) élaborent 
une mesure de coasymétrie conditionnelle et remarquent que ce facteur capture des variations 
semblables à celle du facteur de taille de Fama et French (1993). Dittmar (2002) étend l’analyse 
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pour inclure un quatrième moment en conditionnant l’information selon l’approche de Ferson et 
Harver (1999). Lorsque le facteur de capital humain de Jagannathan et Wang (1996) est ajouté au 
modèle à quatre moments conditionnels, les facteurs de taille et de ratio BE/ME de Fama et French 
perdent de leur niveau de signification statistique. Finalement, Smith (2007) démontre qu’un 
modèle conditionnel à trois moments performe mieux que le modèle à trois facteurs de Fama et 
French pour expliquer la variation des rendements de portefeuilles industriels. De plus, l’auteur 
dénote que la prime pour coasymétrie est sensible au changement du cycle économique, 
l’importance de la prime étant plus forte lorsque le marché est asymétriquement positif que 
lorsqu’il est négatif.  
L’estimation de modèle de plus en plus complexe requiert une sophistication des outils 
économétriques, surtout dans un contexte de non-normalité des rendements. Ainsi, non seulement 
la régression de Fama et Macbeth (1973) doit être corrigée pour prendre en compte le biais EIV, 
mais elle est sujette au problème lié à la présence d’hétéroscédasticité et d’autocorrélation des 
termes d’erreur. En ce sens, plusieurs auteurs font l’éloge de l’utilisation du GMM comme 
méthode d’estimation robuste [Lim (1989), Jagannathan, Skoulakis et Wang (2002)]. En effet, le 
GMM permet l’estimation en simultanée des paramètres, ce qui évite le biais du 2SLS, ne requière 
aucune hypothèse quant à la distribution des rendements et produit des estimateurs robustes en 
présence d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité des termes d’erreur. La prochaine section 
présente donc les méthodes économétriques utilisées dans le cadre de ce mémoire. 
Le tableau 3 des pages suivantes fait état des caractéristiques et résultats des principaux articles 
sur les tests empiriques des modèles d’évaluation d’actifs à moments supérieurs de cette section.
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Tableau 3. Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles à moments supérieurs 
 
Auteurs 
 
Fréquence des 
données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation  
du modèle  
(SC ou CT) 
Facteur 
de risque 
variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Arditti 
(1967) 
annuel 
(1946-1963) 
OLS 
(test-t, test-F) 
individuelle et 
regroupement 
par industrie 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché, 
asymétrie 
N/A 
(i) La préférence vers l'asymétrie positive est compatible 
avec la théorie de l'utilité; (ii) une mesure d'asymétrie 
totale est significative pour expliquer la variation des 
rendements de portefeuilles industriels. 
Kraus et 
Litzenberger 
(1976) 
mensuelle 
(1926-1934) 
2SLS 
(test-t) 
regroupement 
par bêta et 
gamma 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché N/A 
(i) L’extension CAPM à trois moments procure une 
explication théorique et empirique à l'anomalie des bêtas 
élevés; (ii) les lacunes du CAPM traditionnel seraient 
expliquées par une erreur d'omission liée à l'asymétrie. 
Friend et 
Westerfield 
(1980) 
mensuelle 
(1947-1976) 
2SLS  
(test-t) 
individuel et 
regroupement 
par type d'actifs  
Modèle de type Bêta  
(CT) 
marché N/A 
(i) Les résultats empiriques de Kraus et Litzenberger 
(1976) ne sont pas robustes aux changements de périodes 
et aux méthodes d'estimation; (ii) les résultats empiriques 
supportent la présence d'asymétrie et coasymétrie, mais ne 
supportent pas le modèle du CAPM à trois moments. 
Sears et Wei  
(1985 et 1988) 
mensuelle 
(1936-1982) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement 
par bêta et 
gamma 
 
Modèle de type Bêta  
(CT) 
 
marché N/A 
(i) La prime de risque est incluse non linéairement dans la 
version à trois moments du CAPM; (ii) les investisseurs 
sont plutôt concernés par la relation entre l'asymétrie et le 
risque que la relation entre l'espérance de rendements et 
l'asymétrie; (iii) la compensation pour la prise de risque 
d'un investisseur doit être supérieure en asymétrie. 
Lim 
(1989) 
mensuelle 
(1933-1982) 
GMM  
(test-J) 
regroupement 
par bêta et 
gamma 
Modèle de type Bêta 
(CT) 
marché N/A 
(i) L'utilisation du GMM pour évaluer le CAPM à trois 
moments permet d'éviter le biais EIV (ii) sous cette 
méthodologie, la prime pour la coasymétrie est 
significative; (iii) la performance du CAPM à trois 
moments s'améliore avec l'augmentation de la période 
d'estimation. 
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Tableau 3(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles à moments supérieurs 
 
Auteurs 
 
Fréquence des 
données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation  
du modèle  
(SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Fang et Lai 
(1997) 
mensuelle 
(1969-1988) 
OLS et IVE 
(test-t) 
regroupement 
par bêta, gamma 
et kappa 
Modèle de type 
Bêta (CT) 
marché N/A 
(i) Les investisseurs ont une aversion envers le kurtosis et 
requièrent une prime pour compenser l'augmentation de 
risque du kurtosis systématique; (ii) la version du CAPM à 
quatre moments performe mieux que la version à trois et 
deux moments sur une même période d'étude. 
Hwang et 
Satchell 
(1999) 
mensuelle 
(1985-1997) 
GMM 
 ( test-J, 
correctif de 
Newey-West) 
regroupement 
par bêta, 
gamma, kappa, 
et nationalité 
Modèle de type 
Bêta (CT et SC) 
marché N/A 
(i) L’extension du CAPM traditionnel vers une version à 
quatre moments améliore la performance du modèle sur le 
marché des pays émergents; (ii) l'application du CAPM est 
limitée en contexte de marché émergent en raison du 
caractère non stationnaire de leurs rendements. 
Harvey et 
Siddique 
(2000) 
mensuelle 
(1969-1993) 
OLS, 2SLS et 
FIML 
 (test-t, test-GRS, 
correctif de 
Shanken) 
individuel, 
regroupement 
par taille, ratio 
BE/ME, 
momentum et 
industrie 
Modèle de type 
Bêta (CT et SC) 
marché, 
taille, ratio 
BE/ME, 
coasymétrie 
N/A 
(i) Une relation monotone décroissante existe entre les 
mesures de coasymétrie et les portefeuilles formés par 
taille; (ii) les facteurs réplicateurs basés sur la coasymétrie 
sont significatifs comme variables explicatives en présence 
des facteurs de Fama et French (1993) 
Dittmar 
(2002) 
mensuelle 
(1963-1995) 
GMM  
(test-HJ, 
 test-Wald, 
correctif de 
Newey-West) 
regroupement 
par industrie 
Modèle de type 
SDF (CT) 
marché, 
taille, ratio 
BE/ME, 
coasymétrie, 
cokurtosis 
marché décalé, 
dividende 
décalé, 
structure à 
terme décalée, 
bon du Trésor 
décalé 
(i) La forme conditionnelle du CAPM à quatre moments 
augmentée par un facteur de capital humain performe 
mieux que la version conditionnelle du modèle empirique 
de Fama et French (1993) pour expliquer les rendements en 
coupe transversale; (ii) les facteurs d’anomalie empirique 
de taille et de ratio BE/ME perdent leur niveau de 
signification statistique en présence du CAPM à quatre 
moments augmentée.  
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Tableau 3(suite). Caractéristiques et principaux résultats des études empiriques sur les modèles à moments supérieurs 
 
Auteurs 
 
Fréquence des 
données 
(période à l'étude) 
Méthode 
économétrique 
(correctif et test) 
Regroupement 
des titres 
Formulation  
du modèle  
(SC ou CT) 
Facteur de 
risque 
variable 
instrumentale 
Principaux résultats 
Fletcher et 
Kihanda 
(2005) 
mensuelle 
(1975-2001) 
GMM  
(test-HJ,  
test-Wald,  
correctif de 
White) 
regroupement par 
industrie 
Modèle de type 
SDF (CT) 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
coasymétrie, 
cokurtosis 
marché décalé, 
croissance 
industrielle 
décalée, 
variable muette 
mois de janvier 
(i) La performance du CAPM à moments 
supérieurs conditionnel pourrait être expliquée par 
un effet de surmodélisation des données; (ii) la 
forme inconditionnelle du modèle empirique de 
Fama et French et du CAPM à moments supérieurs 
performent mieux lors de test hors échantillon pour 
prévoir les rendements des titres sur le marché 
anglais. 
Smith 
(2007) 
mensuelle 
(1963-1997) 
GMM  
(test-J, test-Wald, 
test-Andrews) 
regroupement par 
taille,  
ratio BE/ME 
et industrie 
Modèle de type 
Bêta (CT) 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
coasymétrie 
marché décalé, 
dividende 
décalé, structure 
à terme décalée, 
bons du trésor 
décalé, risque 
de défaut décalé 
(i) L'importance de la prime de l'asymétrie varie 
selon le signe d'asymétrie du marché, plus forte 
lorsque l'asymétrie de marché est positive que 
lorsqu'elle est négative; (ii) un modèle à trois 
moments conditionnel incorporant les facteurs de 
Fama et French performent mieux pour expliquer 
les rendements de portefeuilles industriels.   
Moreno et 
Rodriguez 
(2009) 
mensuelle 
(1962-2006) 
OLS  
(test-t, test-F) 
regroupement par 
type 
d'investissement 
Modèle de type 
Bêta (SC) 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
momentum, 
coasymétrie 
 prime de défaut 
décalé, 
dividende 
décalé, structure 
à terme 
décalé,bons du 
trésor décalé, 
(i) L'ajout d'un facteur de coasymétrie améliore le 
pouvoir explicatif du modèle de Carhart (1997) 
sous sa forme inconditionnelle et conditionnelle; 
(ii) les rendements moyens des fonds communs de 
placement sont supérieurs lorsque l'investissement 
est concentré dans les titres à coasymétrie négative. 
Hübner et 
Lambert 
(2013) 
mensuelle 
(1955-2011) 
2SLS  
(test-t) 
regroupement par 
taille  
et ratio BE/ME 
Modèle de type 
Bêta (CT) 
marché, taille, 
ratio BE/ME, 
momentum, 
covariance, 
coasymétrie, 
cokurtosis 
N/A 
(i) L'ajout de facteur de comoments améliore la 
performance du modèle empirique de Carhart 
(1997); (ii) ces facteurs de comoment seraient 
complémentaires aux facteurs d’anomalie 
empirique de Fama et French (1993). 
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2.4. Méthodes économétriques 
 
L’évolution des méthodes économétriques s’est accentuée dans les dernières années, prenant 
une plus grande place dans la recherche empirique. Il est donc logique de se demander si cette 
sophistication croissante des outils de recherche apporte véritablement une valeur ajoutée 
,notamment en terme de précision et de robutesse de l’inférence statisque. Ainsi, cette section 
présente les deux méthodes économétriques qui seront comparées lors de l’évaluation 
indépendante des modèles à l’étude, soit la méthode de la régression de Fama et MacBeth (1973) 
et la méthode des moments généralisée (GMM) de Hansen (1982). En comparant les estimateurs 
obtenus pour chaque méthode, il est possible de déterminer l’impact de la méthodologie 
économétrique sur l’évaluation des modèles. Il est à noter que chaque méthode est évaluée avec 
les derniers correctifs suggérés dans la littérature. 
2.4.1. Régression Fama-Macbeth  
 
En supposant que 𝑅𝑡
𝑖 est un vecteur54 de dimension N x 1 de rendements sur N actifs au 
temps t, Cov(R) = E[(𝑅𝑡 − 𝐸[𝑅𝑡])(𝑅𝑡 − 𝐸[𝑅𝑡])′] est la matrice de covariance du vecteur de 
rendement et 𝐹𝑡 est un vecteur de dimension K x 1 de facteurs aux temps t. La forme matricielle 
d’un processus linéaire entre les N rendements et K facteurs économiques est donnée par : 
 𝑅𝑡
𝑖 = 𝛼𝑖 + 𝐹𝑡
′𝛽𝑖  + 𝜀𝑖,𝑡,     𝐸{𝜀𝑖,𝑡|𝐹𝑡} = 0 ,      𝑖 = 1,… , 𝑁 (87) 
Où 𝛽𝑖 est un vecteur de dimension K x 1 de sensibilité de l’actif i aux K facteurs, obtenu par 
l’expression : 
𝛽𝑖 = Cov(F)
−1E[(𝑅𝑡
𝑖 − 𝐸[𝑅𝑡
𝑖])(𝐹𝑡 − 𝐸[𝐹𝑡])] 
Cov(F) = E[(𝐹𝑡 − 𝐸[𝐹𝑡])(𝐹𝑡 − 𝐸[𝐹𝑡])′] 
    (88) 
 
Où Cov(F) est la matrice de covariance de 𝐹𝑡 de dimension K x K. 
                                                          
54 L’indicateur i de 𝑅𝑡
𝑖  fait référence l’actif i ou portefeuille i, et non à un exposant. 
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Sous ces hypothèses, l’espérance de rendement pour un actif i peut être représentée par le modèle 
linéaire suivant : 
 𝐸[𝑅𝑡
𝑖] = 𝛼𝑜 + 𝜆
′𝛽𝑖, 𝑖 = 1,… ,𝑁 (89) 
Où 𝜆 est un vecteur de dimension K x 1 d’estimateur dont le jième élément, 𝜆𝑗 , correspond à 
l’estimateur de la prime de risque espérée du facteur j. 
Semblable à la méthode d’estimation des doubles moindres carrés (two stage least-square – 2SLS), 
la régression de Fama et Macbeth (1973) peut être vue comme une procédure alternative aux 
analyses de données de panel. En posant B une matrice de dimension N x K des sensibilités aux 
facteurs de risque, la formulation (88) peut être retranscrite comme : 
𝐵 = [𝛽1, … , 𝛽𝑁]
′ 𝑜𝑢 [
𝛽1,1 ⋯ 𝛽1,𝐾
⋮ ⋱ ⋮
𝛽𝑁,1 ⋯ 𝛽𝑁,𝐾
] 
𝐵 = E[(𝑅𝑡 − 𝐸[𝑅𝑡])(𝐹𝑡 − 𝐸[𝐹𝑡])′]Cov(F)
−1 
(90) 
 
Puis en définissant c le vecteur de prime de risque de dimension K+1 : 
 𝑐 = [𝑎0  λ′]
′ (91) 
Ainsi que la matrice X de dimension N x K+1 : 
 𝑋 = [1𝑁  B] (92) 
 
Il est alors possible de réduire l’équation (89) selon l’expression suivante : 
 𝐸[𝑅𝑡] = 𝛼𝑜1𝑁 + 𝐵𝜆 = 𝑋𝑐 (93) 
 
Les paramètres c peuvent alors être définis comme étant : 
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 𝑐 = (𝑋′𝑋)−1𝑋′𝐸[𝑅𝑡] (94) 
 
Le processus d’estimation des estimateurs c se fait en deux étapes selon l’approche de Fama et 
Macbeth (1973). La première étape consiste à estimer la matrice de covariance ΣF et la matrice B 
en utilisant leur analogue d’échantillon : 
 Cov(F̂T) =
1
T
∑(Ft −
T
t=1
F̅T) (Ft − F̅T)
′     où      F̅T =
1
T
∑Ft
T
t=1
 (95) 
Et 
 
B̂T = [
1
T
∑(Rt −
T
t=1
R̅T) (Ft − F̅T)
′] Cov(F̂T)
−1
 
     où      R̅T =
1
T
∑Rt
T
t=1
 
(96) 
La deuxième étape consiste, pour chaque période t= 1,…, T, à utiliser l’estimateur B̂T de la matrice 
B et une régression en coupe transversale simple pour obtenir les estimateurs c selon la méthode 
des moindres carrés ordinaire (OLS) : 
 
 
?̂?𝑡 = (?̂?𝑇
′
?̂?𝑇)
−1
?̂?𝑇
′
𝑅𝑡           t = 1,…, 
?̂?𝑇 = [1𝑁  B̂T] 
(97) 
Les estimateurs c de Fama-Macbeth sont don c les moyennes des ?̂?𝑡 sur T : 
 𝑐?̅? =
1
T
∑ĉt
T
t=1
= (?̂?𝑇
′
?̂?𝑇)
−1
?̂?𝑇
′
?̅?𝑇 (98) 
Fama et Macbeth (1973) proposent de traiter les estimateurs individuels ĉt comme un échantillon 
aléatoire et ainsi estimer la matrice de covariance des estimateurs Cov(ĉT) selon l’expression 
suivante : 
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 Cov(ĉT) =
1
T
∑(ĉt −
T
t=1
𝑐?̅?) (ĉt − 𝑐?̅?)
′ (99) 
2.4.2. Correctifs de la régression de Fama-Macbeth 
 
Shanken (1992) critique la régression de Fama et Macbeth (1973) sur plusieurs points, 
notamment le fait que les erreurs d’estimation des variables indépendantes se retrouvent dans les 
bêtas postclassements. Ce biais est néanmoins éliminé asymptotiquement lorsque la taille de 
l’échantillon T tant vers l’infini. L’auteur stipule que même avec une taille d’échantillon grande, 
on ne peut négliger ce biais. Il conclut que le calcul d’écart-type de la méthode Fama et Macbeth 
(1973) n’est pas pertinent pour refléter l’erreur de mesure des bêtas et ainsi surestime la précision 
des primes de risque (c-à-dire l’erreur type des estimateurs est sous-estimée). L’auteur propose 
plutôt une approche par GLS ou par maximum de vraisemblance pour estimer les primes de risque, 
ces deux méthodes d’estimation étant asymptotiquement semblable dans le contexte de la 
régression de Fama et Macbeth (1973). 
Shanken (1992) dérive un scalaire correctionnel sous l’hypothèse que les termes d’erreur sont 
distribués selon une loi normale. Le scalaire correctionnel est exprimé selon : 
 (1 + 𝑐?̅?′Cov(F̂T)
−1𝑐?̅?) (100) 
Le scalaire est donc utilisé pour corriger l’estimateur de la matrice de covariance Cov(ĉT) selon 
l’expression suivante : 
 Cov(ĉShanken,T) = 1/𝑇 ((1 + 𝑐?̅?′Cov(F̂T)
−1
𝑐?̅?)( TCov(ĉT)− Cov(F̂T)) + Cov(F̂T)) (101) 
Jagannathan et Wang (1998) développent sur l’analyse de Shanken (1992) en étudiant l’impact de 
l’hétéroscédasticité sur les estimateurs obtenus selon la méthodologie de Fama et Macbeth (1973). 
Sous condition d’hétéroscédasticité, les auteurs remarquent que l’erreur type des estimateurs n’est 
pas nécessairement biaisée. Il est donc pertinent de présenter les tests d’inférences avec et sans 
correctif de Shanken (1992). 
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2.4.3. Méthode des moments généralisée  
 
L’avantage premier du GMM est l’estimation des paramètres en simultané, ce qui évite le 
biais EIV de la méthode des doubles moindres carrés. De plus, puisque la méthode utilise les 
moments du modèle, il n’est pas nécessaire pour l’économétricien de faire d’hypothèse forte sur 
la distribution de répartition des données, contrairement aux approches telles que le maximum de 
vraisemblance. Cette caractéristique du GMM est particulièrement pertinente par rapport aux 
données financières, car l’hypothèse de distribution normale est en grande majorité rejetée. Un 
autre point soulevé par Jagannathan, Skoulakis et Wang (2002) est le fait que le GMM est plus 
efficient face à l’hétéroscédasticité et l’autocorrélation qui se retrouve dans termes d’erreurs, 
contrairement à la régression Fama et Macbeth (1973) sans correctif.  
En supposant un vecteur xt contenant m variables observées à la période t, g(xt, θ) est un vecteur 
de n fonctions où θ est un vecteur de k paramètres inconnus. De plus, en supposant que θ = θ0, 
les conditions de moments suivantes existent : 
 E[g(xt, θ0)] = 0n (102) 
Où 0n est un vecteur n x 1 de zéros. Pour tous θ, l’équivalent d’échantillon de E[g(xt, θ)] est : 
 𝑔𝑇(θ) =
1
𝑇
∑ g(xt, θ)
𝑇
𝑡=1 . (103) 
 
Pour illustrer la notion de « conditions de moments », il est possible de représenter la condition de 
moments d’une moyenne du vecteur xt comme étant : 
 
1
𝑇
∑𝑥𝑡
𝑇
𝑡=1
−  𝑢 = 0 (104) 
Une autre façon d’illustrer les conditions de moments est de poser le modèle linéaire suivant 
 𝑦𝑡= 𝑥𝑡′𝛽 + 𝑒𝑡, où 𝑥𝑡 et 𝛽 sont des vecteurs k x 1. L’application de la méthode des moindres carrés 
ordinaires (OLS) suppose que les termes d’erreur 𝑒𝑡 ne sont pas corrélés avec les variables 
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indépendantes 𝑥𝑡, donc E(𝑥𝑡𝑒𝑡)= 0k. Cette condition peut être retranscrite comme conditions de 
moments en utilisant l’équivalent 𝑒𝑡 = 𝑦𝑡- 𝑥𝑡′𝛽 : 
 𝑔𝑇(𝛽) =
1
𝑇
∑ 𝑥𝑡( 𝑦𝑡 − 𝑥𝑡
′𝛽)𝑇𝑡=1 = 0k  (105) 
En supposant que xt satisfait les conditions nécessaires pour que le théorème central limite 
s’applique à g(xt, θ), la distribution des estimateurs converge vers l’expression suivante : 
 √𝑇𝑔𝑇(θ0)
𝐷
→  𝑁 (0n, S), 𝑙𝑜𝑟𝑠𝑞𝑢𝑒 𝑇 →∞ (106) 
Où S est la matrice de covariance de dimension n x n des conditions de moments de g(xt, θ0), soit 
par exemple : 
 𝑆 = ∑  E[𝑔(xt, θ0)𝑔(xt+j, θ0)′]
∞
𝑗=−∞
 (107) 
L’objectif est alors d’estimer θ0 de façon à choisir des valeurs qui minimisent 𝑔𝑇(θ) pour que sa 
valeur se rapproche d’un vecteur de zéros. Ainsi, l’objectif est de minimiser l’expression suivante : 
 min
θ
𝑔𝑇(θ)′𝑆𝑇
−1𝑔𝑇(θ) (108) 
Où 𝑆𝑇 est un estimateur cohérent de S. Cette matrice peut être considérée comme une matrice de 
poids qui pondère les conditions de moments selon leur apport en information pour estimer le 
vecteur d’estimateur. Dans le cas où le système d’équations est justement identifié (k=n), la 
matrice n’a pas d’utilité puisqu’il existe une solution unique au système d’équations. Lorsque le 
système est suridentifié (nk), la matrice de poids peut permettre non seulement de sous-pondérer 
les conditions de moments qui ont le plus fortement tendance à s’éloigner de zéro, mais aussi de 
prendre en compte la corrélation entre ces conditions de moments. Ici, 𝑆𝑇
−1 est considéré comme 
la matrice de poids optimale, soit celle qui fourni les estimateurs ayant la plus faible variance 
(efficient) relativement aux estimateurs produits par rapport à un autre choix de matrice de poids. 
La solution du problème de minimisation, dénotée θ̂T, est l’estimateur GMM de θ. En posant la 
matrice de probabilité limite D de dimension n x k du gradient (jacobien) des conditions de 
moments d’échantillon: 
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𝐷 = 𝑝 lim
𝑇→∞
𝜕𝑔𝑇(θ0)
𝜕θ′
= 𝐸 [
𝜕𝑇𝑔𝑇(θ0)
𝜕θ′
] 
𝜕𝑔𝑇(θ0)
𝜕θ′
=
[
 
 
 
 
𝜕𝑔1(θ0)
𝜕θ1
⋯
𝜕𝑔1(θ0)
𝜕θk
⋮ ⋱ ⋮
𝜕𝑔𝑇(θ0)
𝜕θ1
⋯
𝜕𝑔𝑇(θ0)
𝜕θk ]
 
 
 
 
é𝑣𝑎𝑙𝑢é à θ0 
(109) 
Hansen (1982) démontre que la distribution asymptotique des estimateurs GMM suit l’expression 
suivante : 
 √𝑇( θ̂T − θ0)
𝐷
→  𝑁 (0k, (D′S
−1D)−1), 𝑙𝑜𝑟𝑠𝑞𝑢𝑒 𝑇 →∞ (110) 
Puisqu’il est nécessaire d’obtenir une estimation de θ̂T pour estimer la matrice de covariance 𝑆𝑇, 
et que cette même matrice de covariance est nécessaire pour estimer θ̂T , le processus du GMM 
semble circulaire. Hansen (1982) propose une méthode en deux étapes, soit une première 
estimation  de θ̂T en posant 𝑆𝑇
−1 = 𝐼 soit une matrice identité. Cette première estimation de θ̂T est 
alors utilisé pour obtenir l’estimateur de 𝑆𝑇.  
La méthode d’estimation de 𝑆𝑇 peut varier grandement selon les restrictions du modèle à évaluer, 
notamment la présence ou non d’hétéroscédasticité et d’autocorrélation des termes d’erreur. Une 
méthode couramment utilisée dans la littérature est d’estimer la matrice en utilisant l’estimateur 
de matrice de covariance de Newey et West (1987) en utilisant la fonction noyau (kernel) de 
Bartlett : 
 
?̂?𝑇 = 1/𝑇∑ [𝑔𝑡(θ̂T)𝑔𝑡(θ̂T)
′
]
𝑇
𝑡=1
 
+
1
𝑇
∑ωm(T)(j)⏟    
Bartlett 
∑ [𝑔𝑡(θ̂T)𝑔𝑡−𝑗(θ̂T)
′
+ 𝑔𝑡−𝑗(θ̂T)𝑔𝑡(θ̂T)
′
]
𝑇
𝑡=𝑗+1
𝑇−1
𝑗=1
 
(111) 
Où ωm(T) est la fonction noyau de Bartlett : 
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 ωm(T)(j) = {
1 −
𝑗
m(T)
, 𝑠𝑖 0 ≤
𝑗
m(T)
≤ 1,
0,                          𝑠𝑖       𝑎𝑢𝑡𝑟𝑒𝑚𝑒𝑛𝑡
  (112) 
m(T) est défini comme étant l’étendu de la fonction de noyau de Bartlett qui est choisi par le 
chercheur ou en appliquant l’algorithme de Newey et West (1994) pour déterminer l’ordre 
d’autocorrélation optimal à incorporer55. La fonction noyau de Bartlett permet donc de sous-
pondérer l’autocorrélation d’ordre supérieure et assure ainsi que la matrice de covariance est 
définie positive56. La matrice ?̂?𝑇 obtenue par ce processus est finalement utilisée dans la deuxième 
étape pour obtenir un dernier vecteur d’estimateurs 𝜃T.  
La formulation du GMM est faite dans un cadre asymptotique, mais ne produit pas 
nécessairement des estimateurs sans biais dans un contexte de taille d’échantillon fini. Ferson et 
Foerster (1994) proposent une méthode itérative, où la matrice de poids et les estimateurs 𝜃T sont 
évalués plus de deux fois, jusqu’à ce qu’un seuil de convergence établie par le chercheur soit 
atteint. Il est d’ailleurs possible d’obtenir une méthode d’itération en continu, qui estime la matrice 
de poids et 𝜃T en simultané. Selon Hansen, Heaton et Yaron (1996), cette dernière procédure donne 
des tests d’hypothèses plus robustes et diminue le biais des estimateurs en contexte d’échantillon 
fini.  
Il est à noter que si le GMM est très peu restrictif comme outil économétrique, la méthode 
contient tout de même quelques conditions nécessaires pour obtenir des estimateurs sans biais. 
Ainsi, il est nécessaire que le nombre de conditions de moments soit plus grand que le nombre de 
paramètres à estimer. De plus, le GMM sous-entend que le processus de diffusion de la variable 
dépendante est stationnaire. Le fait d’utiliser des rendements d’actions au lieu de prix réduit la 
possibilité de non stationnarité de la variable dépendante, mais il importe qu’un test de stationnarité 
                                                          
55 Dans le cadre de ce mémoire, nous utilisons l’expression suivante pour obtenir l’ordre d’autocorrélation à 
incorporer selon Newey et West (1994) , soit la valeur arrondie à la baisse de 1.1447T1/3. 
56 Une propriété importante des matrices définies positives est qu’elles sont inversibles. Ainsi, ?̂?𝑇 peut être 
transformé en ?̂?𝑇
−1 pour résoudre le problème d’optimisation. 
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soit effectué. L’étude propose donc un test de Dick et Fuler (1979) pour vérifier l’hypothèse de 
stationnarité.  
2.4.4. Spécification du GMM en évaluation d’actifs 
Afin d’appliquer le GMM aux modèles à l’étude, il est nécessaire de spécifier les conditions de 
moments qui seront utilisés. Pour cette sous-section, nous utilisons la formulation matricielle pour 
faciliter la notation. Supposons N titres i = 1,…, N et T périodes t= 1,…, T et en posant un vecteur 
de rendement excédentaire 𝑅𝑡
𝑒 au temps t de dimension N x 1.Posons 𝐹𝑡 comme étant un vecteur 
de facteur de risque de dimension K x 1. Les N régressions en séries chronologiques d’une relation 
linéaire entre les rendements excédentaires et les facteurs de risque peuvent se définirent comme :  
 𝑅𝑡
𝑒 = 𝑎 + 𝛽𝐹𝑡 + 𝑒𝑡 (113) 
 𝑅𝑡
𝑒 = [
𝑅1,𝑡
𝑒
⋮
𝑅𝑁,𝑡
𝑒
] =[
𝑎1
⋮
𝑎𝑁
] + [
𝛽11 ⋯ 𝛽1𝐾
⋮ ⋱ ⋮
𝛽𝑁1 ⋯ 𝛽𝑁𝐾
] [
𝐹1,𝑡
⋮
𝐹𝐾,𝑡
] + [
𝑒1,𝑡
⋮
𝑒𝑁,𝑡
]  
Où 𝑎 est un vecteur de N x 1 et 𝛽 est une matrice de N x K. Dans notre cas, les conditions de 
moments dans le cas d’une série chronologique est que l’espérance des termes d’erreur est nulle, 
soit 𝐸(𝑒𝑡)= 0𝑁, et que les facteurs ne sont pas corrélés avec les termes d’erreur, soit 
E(𝐹𝑡⨂𝑒𝑡) =0𝐾𝑁 ,  
 
𝐸𝑔𝑡(𝛼, 𝛽) = 𝐸 [[
1
𝐹𝑡
]⨂(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡)] = 0𝑁(𝐾+1)𝑥 1 
Où 𝑒𝑡 = (𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡) 
(114) 
Dans le cas des modèles multifactoriels, la relation en coupe transversale de l’espérance des 
rendements peut être traduite selon l’expression suivante57 : 
 𝑅𝑡
𝑒 = 𝛽𝜆 + η (115) 
                                                          
57 Cette représentation ne contient pas de constante. Puisque  l’ajustement pour inclure une constante est trivial, nous 
présentons seulement les résultats avec et sans constante au chapitre 6. 
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 𝑅𝑡
𝑒 = 𝐸 [
𝑅1,𝑡
𝑒
⋮
𝑅𝑁,𝑡
𝑒
] = [
1 ⋯ 1
𝛽11 ⋯ 𝛽1𝐾
⋮ ⋱ ⋮
𝛽𝑁1 ⋯ 𝛽𝑁𝐾
] [
𝜆0
⋮
𝜆𝐾
] + [
η1
⋮
η𝑁,
]  
Où 𝛽 est une matrice de N x K et 𝜆 est un vecteur de primes de risque de dimension K x 1. Les 
conditions de moments dans ce cas est que l’espérance des termes d’erreur est nulle, soit 𝐸(η)= 
0𝑁 : 
 
𝐸𝑔𝑡(𝛽, 𝜆) = 𝐸[𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆] = 0𝑁 
Où η = (𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆) 
(116) 
Selon l’approche de Fama et Macbeth (1973), les régressions (115) sont estimées en utilisant les 
estimateurs ?̂? des séries chronologiques selon (113). Cette méthode implique donc un biais de 
EIV, mais qui peut être évité en combinant les conditions de moments (114) et (116) dans un même 
ensemble, ce qui permet de calculer les paramètres 𝛼, 𝛽et 𝜆 simultanément. 
Spécification des conditions de moment, de la matrice de poids et du jacobien : 
 𝐸𝑔𝑡(𝛼, 𝛽, 𝜆) = 𝐸 [
[
1
𝐹𝑡
]⨂(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡)
𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆
] = 0𝑁(1+𝐾+1)𝑥 1 (117) 
L’expression de la première rangée fait référence aux conditions de moments des régressions en 
séries chronologiques selon la méthode des moindres carrés, soit 𝐸(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡) = 0𝑁 et 
𝐸(𝐹𝑡⨂(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡)) = 0𝑁𝐾. 
Le terme inférieur, soit 𝐸(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆) = 0𝑁 représente les N(1+K) conditions de moments pour les 
hypothèses sous-jacentes des modèles d’évaluations d’actifs testés dans ce mémoire, soit que les 
erreurs d’évaluation moyens sont égales à zéros. Au total, il y a N(1+K +1) conditions de moments 
et N(1+K)+ K paramètres, le système est donc suridentifié par N – K conditions de moments 
(#conditions de moments - #paramètres). L’analogue d’échantillon des conditions de moments est 
alors donné par l’expression suivante : 
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 𝑔𝑇(?̂?, ?̂?, ?̂?) =
1
𝑇
∑[
[
1
𝐹𝑡
]⨂(𝑅𝑡
𝑒 − ?̂? − ?̂?𝐹𝑡)
𝑅𝑡
𝑒 − ?̂??̂?
]
𝑇
𝑡=1
= 0𝑁(1+𝐾+1)𝑥 1 (118) 
Cette matrice des conditions de moments est par construction singulière, comme souligné par 
Cochrane (2005) et Savov (2011). Selon les auteurs, ce problème de singularité est lié à la 
dépendance linéaire entre les conditions de moments de la section supérieure et inférieure de la 
matrice de l’équation (118). Cochrane (2005) propose d’utiliser une matrice de poids qui 
transforment les conditions de moments 𝐸(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆) en conditions de moment selon la méthode 
des moindres carrés ordinaires : 
 𝐴𝐸𝑔𝑡(𝛼, 𝛽, 𝜆) = [
𝐼
0
   
0
𝛽′
] 𝐸 [
[
1
𝐹𝑡
]⨂(𝑅𝑡
𝑒 − 𝛼 − 𝛽𝐹𝑡)
𝑅𝑡
𝑒 − 𝛽𝜆
] = 0𝑁(1+𝐾)+𝐾𝑥 1 (119) 
Où A est la matrice de poids, I est une matrice identité de dimension N(1+K) et 𝛽′est la transposé 
de la matrice des bêtas. La structure de la matrice de poids A n’influence pas la portion supérieure 
de la matrice des conditions de moment mais combine la portion inférieure pour obtenir les 
conditions de moments propres à l’approche OLS. Ce nouveau système d’équations est justement 
identifié, soit N(1+K) + K conditions de moments et N(1+K) + K paramètres. Cette approche 
permet donc non seulement d’éviter le problème de singularité mais d’utiliser les mêmes 
conditions de moments implicites à la méthodologie de la régression de Fama et Macbeth. Ainsi, 
les estimateurs obtenus par cette spécification du GMM et par notre spécification de la régression 
de Fama et Macbeth sont similaires, ce qui est aussi reporté par Cochrane (2005). La différence se 
retrouve plutôt dans l’estimation de la variance des estimateurs, ce qui influence l’inférence 
statistique. Ainsi, en utilisant la matrice de poids A, nous utilisons les expressions suivantes pour 
obtenir la matrice de covariance des estimateurs et des conditions de moments : 
 𝐶𝑜𝑣(?̂?, ?̂?, ?̂?) = 1/𝑇(𝐷′𝐴𝐷)−1𝐷′𝐴𝑆𝐴𝐷(𝐷′𝐴𝐷)−1 (120) 
 𝐶𝑜𝑣(𝑔𝑇) = 1/𝑇(𝐼 − 𝐷(𝐷′𝐴𝐷)−1𝐷′𝐴)𝑆(𝐼 − 𝐴𝐷(𝐷′𝐴𝐷)−1𝐷′) (121) 
Où S est la matrice de covariance à long terme des conditions de moments estimés selon 
l’expression (111). La matrice D est le jacobien de la matrice des conditions de moments (118), 
spécifiée selon l’expression suivante : 
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 𝐷 = −[
1/𝑇∑ ([
1
𝐹𝑡
] [
1
𝐹𝑡
]
′
)
𝑇
𝑡=1
⨂𝐼𝑁 0𝑁(1+𝐾)𝑥 𝐾
[0 𝜆′]⨂𝐼𝑁 𝛽𝑁𝑥𝐾
] (122) 
Puisque les erreurs d’évaluation 𝛈𝐢 équivalent aux N dernières conditions de moments, il est 
possible d’utiliser la matrice de covariance 𝑪𝒐𝒗(𝑔𝑇) pour obtenir la matrice de covariance des ηi. 
Cette matrice de covariance des ηi peut être utilisée dans un test de Wald pour tester l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement nulles comme décrit dans la sous-section 
4.3.2. de la méthodologie. 
2.4.5. Test d’hypothèse du GMM 
 
En général, 𝑔𝑇(θ̂T) sera différent d’un vecteur de zéros en raison d’erreurs 
d’échantillonnage. Une façon de vérifier l’erreur de spécification d’un modèle serait alors de tester 
si 𝑔𝑇(θ̂T) est en effet différent de zéro seulement en raison d’erreurs d’échantillonnage. Le modèle 
peut donc alors être testé sous l’hypothèse nulle suivante : 
𝐻0: 𝑔𝑇(θ̂T) = 0 
𝐻1: 𝑔𝑇(θ̂T) ≠ 0 
Dans ce cas, il faut connaître la distribution asymptotique de 𝑔𝑇(θ̂T), obtenu par l’expression 
suivante : 
 √𝑇𝑔𝑇(θ̂T)
𝐷
→  𝑁 (0n, S − D(D′S
−1D)−1D′) (123) 
Pour tester les restrictions de moments, Hansen (1982) propose la statistique J : 
 𝐽𝑇 = 𝑇𝑔𝑇(𝜃T)′𝑆𝑇
−1𝑔𝑇(𝜃T) (124) 
L’auteur démontre que la distribution asymptotique de 𝐽𝑇 est une distribution Khi-Carré de n-k 
degrés de liberté : 
 𝐽𝑇
𝐷
→ 𝜒2(𝑛 − 𝑘), 𝑙𝑜𝑟𝑠𝑞𝑢𝑒 𝑇 →∞ (125) 
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Les critères de décision sont donc : 
𝐻0 est rejetée au niveau de confiance α si J ≥ χk−l
2 , α  
𝐻0 ne peut être rejetée au niveau de confiance α si J < χk−l
2 , α  
Les propriétés de convergence asymptotique de la statistique J sont respectées seulement 
si la mesure est obtenue à partir de la matrice optimale,  𝑆 = ?̂?𝑇
−1. Cette matrice optimale a été 
cependant critiquée dans un article de Hansen et Jagannathan (1997) qui dénote un problème lors 
de l’utilisation du GMM pour comparer différent modèle d’évaluation sous leur forme SDF. 
Comme la matrice de poids change d’une spécification de modèle à un autre, il est impossible 
d’utiliser cette matrice pour comparer les statistiques J des différents modèles SDF. Les auteurs 
stipulent qu’une variance plus élevée des termes d’erreur diminue la statistique J, donc les modèles 
ayant le plus de bruit blanc ou « white noise » performeront mieux. Les auteurs proposent plutôt 
d’utiliser la matrice de poids 𝑆 =
1
𝑇
∑ (𝑅𝑡′𝑅𝑡)
𝑇
𝑡=1
−1
 , où 𝑅𝑡 est un vecteur ayant les rendements des 
portefeuilles. Les auteurs utilisent alors la mesure de distance Hansen-Jagannathan (HJ), qui est 
dérivé de la matrice de poids proposé par Hansen et Jagannathan (1997), au lieu de la statistique 
J.  
La mesure HJ s’appliquant aux modèles SDF, le choix entre une modélisation de forme 
bêta ou de forme SDF s’impose. Selon Kan et Zhou (1999), la forme bêta produit des estimateurs 
plus efficients dans les modèles conditionnels que la forme SDF. Jagannathan et Wang (2002) 
contestent ces résultats et démontrent que lorsque les facteurs utilisés sont des portefeuilles et que 
les rendements suivent une loi normale multivariée à paramètre constant, alors les deux méthodes 
(bêta, SDF) sont équivalentes. Kan et Zhou (2002) démontrent que lorsque la distribution des 
facteurs ne suit pas une loi normale, alors la méthode bêta produit des estimateurs plus efficients. 
Ceci s’explique par le fait que la prime de risque obtenu par SDF est la prime de risque par bêta 
divisé par la variance du facteur. Les estimateurs de prime de risque SDF perdent donc de leur 
efficience asymptotique puisqu’ils incorporent la variabilité d’échantillon des facteurs. Pour ces 
raisons, et en prenant compte de la nature des distributions des rendements telle que présentée dans 
la section 2.3.1., le présent mémoire utilisera une approche conservatrice en utilisant la méthode 
par bêta. 
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3. OBJECTIFS DE RECHERCHE 
 
Le premier objectif du mémoire consiste à revoir la performance aux tests empiriques en 
coupe transversale des modèles suivants : le CAPM de Sharpe (1964), le modèle multifactoriel de 
Carhart (1997), le CAPM conditionnel selon Jagannathan et Wang (1996), le CAPM conditionnel 
selon Ferson et Harvey (1999) ainsi que le modèle à trois moments de Kraus et Litzenberger 
(1976). Le second objectif est d’évaluer la performance d’un modèle multifactoriel conditionnel 
qui incorpore les éléments des cinq modèles du premier objectif. Pour ces deux objectifs, la 
méthode de la régression de Fama et Macbeth (1973) et la méthode du GMM de Hansen (1982) 
seront utilisées avec et sans correctif, sur une période d’étude incluant les données les plus récentes 
disponibles, afin d’étudier l’impact de la méthodologie économétrique sur l’inférence statistique.  
3.1. Objectif 1 : Évaluation de la performance de cinq modèles d’évaluation d’actifs. 
Cet objectif vise à réévaluer la performance de cinq modèles qui ont grandement influencé 
la recherche en évaluation d’actifs financiers. Le mémoire propose donc de revoir le modèle du 
CAPM inconditionnel de Sharpe (1964), le CAPM conditionnel selon Jagannathan et Wang 
(1996), le CAPM conditionnel selon Ferson et Harvey (1999), le modèle à quatre facteurs de 
Carhart (1997) et le modèle à moments supérieurs de Kraus et Litzenberger (1976). Le terme 
« performance» fait référence à la capacité de ces modèles à expliquer la variation en coupe 
transversale des rendements. En ce sens, ce mémoire propose d’évaluer les rendements de 
portefeuilles qui reflètent les principales anomalies relevées dans la littérature, soit l’effet de taille, 
de ratio BE/ME et de momentum. De plus, les rendements des titres regroupés par industrie sont 
évalués en raison de la faible performance des modèles empiriques comme Fama et French (1993).  
L’évaluation des modèles est faite dans le cadre d’une formulation générale multifactorielle qui 
permet de cibler les facteurs de risque qui seront inclus dans l’analyse des modèles. Cette approche 
offre une flexibilité sur le choix des combinaisons de facteurs de risque testés, ce qui nous permet 
d’évaluer non seulement le niveau de signification statistique de ces facteurs individuellement, 
mais aussi d’évaluer l’influence d’un facteur ou d’un ensemble de facteurs sur les cinq modèles.  
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Finalement, afin d’évaluer la sensibilité des modèles à la méthode économétrique utilisée, le 
mémoire propose d’estimer les modèles selon l’approche de Fama et Macbeth (1973) ainsi que le 
GMM de Hansen (1982). En ce sens, les contributions de ce mémoire sont attribuées à l’utilisation 
de données récentes et l’utilisation des dernières avancées dans l’application des méthodes 
économétriques proposées.  
3.2. Objectif 2 : Évaluation d’un modèle multifactoriel conditionnel à moments supérieurs 
Pour faire suite aux tests empiriques du premier objectif, le mémoire propose d’évaluer un 
modèle multifactoriel conditionnel à quatre moments qui incorpore des éléments des cinq modèles. 
La spécification du modèle a pour but de capturer la prévisibilité des rendements en conditionnant 
l’exposition aux facteurs de risque selon Harvey et Ferson (1999), de répondre à la critique de Roll 
(1977) en incorporant le facteur de capital humain à la Jagannathan et Wang (1996) et de capturer 
la non-normalité des rendements en incorporant des facteurs de coasymétrie et de cokurtosis selon 
l’approche de Kraus et Litzenberger (1976).  
Notre principale contribution en proposant ce modèle est l’approche au conditionnement des 
moments supérieurs. En effet, Moreno et Rodriguez (2009) utilisent une approche similaire dans 
un contexte d’évaluation de la performance des fonds mutuels, mais l’étude n’incorpore pas le 
quatrième moment et se base sur l’approche d’Harvey et Siddique (2000) pour capturer l’effet 
d’asymétrie. Dittmar (2002) conditionne le troisième et quatrième moment, mais utilise la forme 
SDF du modèle. Finalement, Smith (2007) conditionne les moments et les primes de comoments 
plutôt que les bêtas, ce qui implique une spécification non linéaire du modèle. 
Pour tester la performance de ce modèle, le mémoire propose d’appliquer le modèle aux 
rendements des titres regroupés par taille, ratio BE/ME, momentum et industrie. De plus, nous 
proposons d’utiliser les méthodes économétriques de l’objectif 1. Ainsi, il sera possible de 
comparer non seulement la performance obtenue des cinq modèles de l’objectif 1 à la performance 
du modèle proposé, mais de poursuivre l’étude de l’influence des méthodes économétriques sur 
l’inférence statistique et sur les mesures de performance aux tests en coupe transversale. 
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4. MÉTHODOLOGIE 
 
Pour faire suite au chapitre précédent, le premier et deuxième objectif de ce mémoire est d’évaluer 
la performance de six modèles d’évaluation d’actifs pour expliquer les variations en coupe 
transversale des rendements selon un regroupement par anomalie. Ces modèles peuvent être 
représentés selon les formulations matricielles empiriques suivantes58 : 
 
ri,t = αi + βrm,iFrm,t + β′CA,iFCA,t + β′SK,iFSK,t + β′PL,iFPL,t 
      +β′Crm,i,t−1FCrm,t + β
′
CSK,i,t−1FCSK,t + β
′
Clabor,i,t−1FClabor,t + 𝑒𝑖,𝑡 
i=1,…, N t=1,…,T-1 
(126) 
 
ri = λ0 + λrmβ̂rm,i + λ′CAβ̂CA,i + λ
′
SKβ̂SK,i + λ
′
PLβ̂PL,i 
+λ′Crmβ̂Crm,i + λ
′
CSKβ̂CSK,i + λ
′
Claborβ̂Clabor,i + ηi 
i=1,…, N 
(127) 
Où ri,t est le rendement excédentaire du portefeuille i au mois t, soit la différence entre le 
rendement du portefeuille et le rendement d’un bon du Trésor américain 30 jours. Pour la 
régression en séries chronologiques (126), le terme αi est l’ordonnée à l’origine et les vecteurs de 
coefficients βi mesurent l’exposition du portefeuille i aux facteurs de risque. Les variables Ft font 
référence aux facteurs de risque des six modèles considérés dans ce mémoire. Par exemple, FCA,t 
est un vecteur composé des facteurs répliques de Carhart (1997) de taille SMB , de ratio BE/ME 
HML et de momentum MOM. Cette régression en séries chronologiques est utilisée pour estimer 
les paramètres β̂i de la régression en coupe transversale (127). Les termes λ de la régression (127) 
représentent les estimateurs des primes de risque associées aux facteurs de risque de l’équation 
(126). 
                                                          
58 Ces modèles sont évalués dans le contexte de la régression de Fama-Macbeth, ce qui explique pourquoi nous 
utilisons les rendements excédentaires ri dans la coupe transversale (127) et non leur moyenne ri̅. 
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Cette modélisation multifactorielle nous permet d’analyser individuellement et relativement les 
six modèles proposés en contrôlant chacun des vecteurs de facteurs de risque. En effet, un modèle 
est testé individuellement en contraignant les coefficients βi des facteurs de risque qui ne sont pas 
inclus dans le modèle à une valeur nulle. Une fois que le modèle individuel est testé, nous 
soulevons la contrainte des coefficients nuls sur les facteurs de risque lorsque nous voulons évaluer 
le niveau de signification statistique de l’ensemble des facteurs de risque. Les termes d’erreurs ηi 
de l’équation (127) peuvent être considérés comme les erreurs d’évaluation d’un modèle. Nous 
testons alors la pertinence du modèle en évaluant si les termes d’erreurs sont conjointement 
différents de zéro selon un test de Wald. De plus, nous présentons la statistique R2 ajustée de 
chaque modèle pour comparer la capacité des modèles à expliquer la variation en coupe 
transversale des rendements. Les résultats aux tests de Wald et les R2 ajustés sont alors présentés 
pour chaque groupe de portefeuille au chapitre 6. 
Ce processus permet d’évaluer non seulement le niveau de signification statistique d’un facteur à 
l’autre (statistique t), mais aussi la pertinence de l’ensemble des facteurs de risque. Par exemple, 
les facteursde bêta conditionnel selon Ferson et Harvey (1999), dénoté FCrm,t dans l’équation 
(126), peuvent être évalués individuellement pour déterminer la pertinence statistique d’une 
variable instrumentale ou peuvent être considérés dans un ensemble pour déterminer la pertinence 
du conditionnement dans l’évaluation des rendements excédentaires des portefeuilles. La 
pertinence des facteurs de risque repose alors sur la significativité statistique des estimateurs des 
primes de risque λ de l’équation (127). Les estimateurs λ ainsi que leur statistique t sont alors 
présentés pour chaque groupe de portefeuille au chapitre 6. 
Les sections suivantes traitent en détail des éléments de l’équation (126) et (127). Plus 
spécifiquement, les pages suivantes traitent du choix et de la source des portefeuilles de titres 
évalués pour les variables dépendantes ri,t. Par la suite, les six modèles évalués dans ce mémoire 
sont présentés selon les formulations générales (126) et (127), en traitant notamment des 
hypothèses sous-jacentes des modèles par rapport aux formulations générales, du choix des 
facteurs de risque Ft associés aux modèles et de leur source. Finalement, la dernière section traite 
de la spécification des méthodes économétriques utilisées pour estimer l’équation (126) et (127), 
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ainsi que des mesures statistiques pour évaluer la performance aux tests empiriques des modèles 
et le niveau de signification statistique des facteurs de risque. 
4.1. Variables dépendantes 
 
En référence à l’équation (126) et (127), rit est le rendement excédentaire du portefeuille i à la 
période59 t, soit le rendement du portefeuille moins le taux sans risque Rf. Selon Ferson et Harvey 
(1991), les rendements excédentaires nominaux sont une bonne approximation des rendements 
réels, limitant ainsi l’impact de l’inflation sur nos résultats. Les rendements des portefeuilles ainsi 
que notre mesure du taux sans risque sont tirés de la base de données de Kenneth French60 . Nous 
proposons d’évaluer les rendements des portefeuilles selon trois types de regroupements de titres 
en réponse à la critique de Lewellen, Nagel et Shanken (2010). En effet, les auteurs stipulent que 
l’évaluation de rendements de titres regroupés par taille et ratio BE/ME est une pratique dans la 
littérature empirique qui n’est pas suffisamment puissante pour bien mesurer la performancedes 
modèles d’évaluation d’actifs. Les auteurs démontrent que n’importe quel ensemble de facteurs 
corrélés (même faiblement) avec les facteurs SMB et HML produira des R2 ajustés très élevés. 
Ceci serait lié à la structure même des portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. Concernés 
par ce phénomène, nous suivons les recommandations proposées par les auteurs et étudions non 
seulement les rendements de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, mais aussi les 
rendements de 25 portefeuilles formés selon la taille et le momentum ainsi que 30 portefeuilles 
formés par industrie (voir l’annexe A pour plus de détails sur le processus de formation des 
portefeuilles). 
 
                                                          
59 Dans le cadre de ce mémoire, la fréquence de calcul des rendements utilisés pour l’estimation des modèles ainsi 
que les tests statistiques est mensuelle. Ce choix est en concordance avec la majorité des études empiriques (voir 
tableau 1 à 3).  
60 R. FRENCH, Kenneth, 2015, « U.S. Research Returns Data », Data Library, 
< http://mba.tuck.dartmouth.edu/pages/faculty/ken.french/data_library.html#Research> 
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4.2. Variables explicatives 
4.2.1. Modèle CAPM 
 
Selon le CAPM traditionnel de Sharpe (1964), la seule mesure pertinente et totale du risque 
est le risque systématique de marché, soit le bêta de marché. Ainsi, l’espérance de rendement 
excédentaire d’un titre i est une fonction linéaire de la prime du marché λm. Dans le cadre de notre 
formulation générale, ceci implique les hypothèses suivantes : 
Hypothèse (1a) : Le CAPM de Sharpe 
i) Seul le terme de λm de l’équation (127) est statistiquement différent de zéro; 
ii) λm > 0. 
Pour obtenir une estimation de la prime du marché λm, nous utilisons l’estimateur β̂m qui provient 
de l’équation (126). Pour obtenir l’estimateur β̂
m
, nous utilisons le rendement excédentaire du 
portefeuille de marché au temps t, rm,t comme facteur de risque et nous contraignons les autres 
coefficients β̂ à une valeur nulle. Dans le cadre de ce mémoire, nous utilisons le facteur de Fama 
et French (1993) rm,t comme mesure du rendement excédentaire du portefeuille de marché. Ce 
facteur provient de la base de données du site de M. Kenneth French, les détails concernant le 
calcul de ce facteur se retrouvent dans l’annexe B. 
4.2.2. Modèle multifactoriel de Carhart 
 
Selon le modèle multifactoriel de Carhart (1997), la variation des rendements en coupe 
transversale peut être capturée par trois primes de risque additionnelles à la prime de marché λm, 
soit la prime de taille, de ratio BE/ME et du momentum. Ces primes sont représentées par le 
vecteur λCA de dimension 3 x 1 de l’équation (127). Dans le cadre de notre formulation générale, 
ceci implique les hypothèses suivantes :  
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Hypothèse (1b) : Le modèle multifactoriel de Carhart  
i) Seuls les éléments λm et λCA de l’équation (127) sont statistiquement différents de zéro; 
ii) chaque élément λm et λCA > 0. 
Pour estimer les paramètres inclus dans λCA nous utilisons les estimateurs β̂CA,i de l’équation (126) 
et contraignons tous les autres coefficients β̂
i
 à une valeur nulle. Les facteurs de risques associés 
aux estimateurs β̂
CA,i
 sont donc représentés par le vecteur FCA,t de dimension 3 x 1. Ce vecteur est 
composé des facteurs SMBt, HMLt et MOMt qui représentent le facteur réplicateur de l’effet de 
taille, le facteur réplicateur de l’effet de ratio BE/ME et le facteur réplicateur de l’effet de 
momentum respectivement. Ces facteurs proviennent de la banque de données de M. Kenneth 
French, les détails concernant le calcul de ces facteurs se retrouvent à l’annexe B. 
4.2.3. Modèles avec moments supérieurs 
 
À titre de rappel, le modèle du CAPM à trois moments de Kraus et Litzenberger (1976) 
inclut un facteur d’asymétrie qui reflète la préférence des investisseurs envers la présence 
d’asymétrie positive. Fang et Lai (1997) utilisent cette approche pour inclure un facteur de kurtosis 
qui reflète l’aversion des investisseurs envers la présence de kurtosis. Ainsi, ces modèles à trois et 
quatre moments impliquent donc que la variation des rendements en coupe transversale peut être 
expliquée par une prime de risque lié au marché λm et aux primes de risque liées à l’asymétrie de 
marché λS et au kurtosis de marché λK. Les primes d’asymétrie et de kurtosis sont représentées 
dans l’équation (127) sous le vecteur λ𝑆𝐾 de dimension 2 x 1. Dans le cadre de notre formulation 
générale, ceci implique les hypothèses suivantes : 
Hypothèse (1c) : Le CAPM à quatre moments selon l’approche de Kraus et Litzenberger 
i) Seuls les termes λm et λ𝑆𝐾 de l’équation (127) sont statistiquement différents de zéro;  
ii) λm > 0 et λ𝐾 > 0 
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iii) λ𝑆 > 0 lorsque l’asymétrie du marché est négative et λ𝑆<0 lorsque l’asymétrie du marché est 
positive. 
Nous utilisons les coefficients β̂
m,i
 et β̂
SK,i
 de l’équation (126) pour estimer les primes de risque. 
Plus spécifiquement, les coefficients β̂
SK,i
 sont l’exposition aux facteurs d’asymétrie FS,t et 
d’aplatissement FK,t inclut dans le vecteur FSK,t de dimension 2 x 1 : 
FSK,t = [
FS,t
FK,t
] = [
(Rm,t − R̅m)
2
(Rm,t − R̅m)
3] 
Où Rm,t est le rendement du portefeuille de marché au temps t et R̅m sa moyenne historique. 
4.2.4. Modèles conditionnels  
Le modèle PL de Jagannathan et Wang (1996) combine une mesure du capital humain et 
une mesure de la sensibilité du bêta aux variations du marché au CAPM traditionnel. Ce modèle 
implique donc que la variation des rendements en coupe transversale peut être expliquée par deux 
primes de risque additionnelles à la prime de risque liée au marché λm, soit la prime de sensibilité 
des bêtas λ𝑃𝑅𝐸𝑀et une prime de risque liée au capital humain λ𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅. Ces primes sont représentées 
dans l’équation (127) sous le vecteur λPL de dimension 2 x 1. Dans le cadre de notre formulation 
générale, ceci implique les hypothèses suivantes : 
Hypothèse (1d) : Le modèle PL de Jagannathan et Wang 
i) Seuls les termes λm et λPL de l’équation (127) sont statistiquement différents de zéro;  
ii) chaque élément λm et λPL > 0. 
Pour estimer les paramètres inclus dans λPL nous utilisons les estimateurs β̂PL,i de l’équation (126) 
et contraignons tous les autres coefficients β̂
i
 à une valeur nulle. Les facteurs de risque associés 
aux estimateurs β̂
PL,i
 sont donc représentés par le vecteur FPL,t de dimension 3 x 1. Ce vecteur est 
composé des facteurs rm,t, 𝑅𝑃𝑅𝐸𝑀,𝑡−1 et 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡, qui représentent le facteur de marché, le facteur 
de sensibilité du bêta et le facteur du capital humain respectivement. 𝑅𝑃𝑅𝐸𝑀,𝑡−1 est l’écart de taux 
entre les obligations corporatives cotées BAA et AAA au mois t-1. Ces taux sont tirés de la base 
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de données de la Réserve Fédérale Américaine61. 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 est la croissance du revenu de travail 
qui sera connue à la fin du mois t, obtenu selon l’expression suivante : 
 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 = 𝐿𝑛
(𝐿𝑡−1 + 𝐿𝑡−2)
(𝐿𝑡−2 + 𝐿𝑡−3)
 (128) 
Où 𝐿𝑡 est le revenu du travail obtenu par la différence entre le revenu personnel total et le revenu 
de dividende, selon la banque de données du Bureau of Economic Analysis62 et 𝐿𝑛 est le log 
naturel. Ainsi, 𝐿𝑡−1 est le revenu du travail par habitant pour le mois t-1, qui sera connu à la fin du 
mois t. Jagannathan et Wang (1996) stipule que cette formulation est compatible avec le fait que 
l’information mensuelle sur les revenus de travail est typiquement publiée avec un mois de retard. 
Pour limiter les erreurs de mesures, les auteurs utilisent une moyenne mobile de deux mois selon 
l’expression (128). 
4.2.4.1. Avec bêta conditionnel 
La formulation empirique du CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) capture la 
variation des bêtas selon une fonction linéaire entre le bêta et un ensemble de variables 
instrumentales décalés d’une période dénoté 𝑍𝑡−1. Cette relation linéaire des bêtas avec les 
variables instrumentales se retrouve dans la formulation générale (126) sous la forme du facteur 
de marché Frm,t et des facteurs de bêta conditionnel représentés par le vecteur FCrm,t . Le vecteur 
FCrm,t est de dimension L x 1 lorsque nous contraignons les alphas à une forme inconditionnelle 
et 2L x 1 lorsque nous spécifions une forme conditionnelle des alphas. Le vecteur FZt−1rm,t est 
donc obtenu par le produit de kronecker suivant : 
  alpha inconditionnel  alpha conditionnel  
 FCrm,t = [
𝑧1,𝑡−1
⋮
𝑧𝐿,𝑡−1
] ⊗ Frm,t FCrm,t = [
𝑧1,𝑡−1
⋮
𝑧𝐿,𝑡−1
] ⊗ [
1
Frm,t
]  
 
 Où 𝑧𝑡 = 𝑍𝑡 − 
1
12
∑ 𝑍𝑡−𝑗
12
𝑗=1   
                                                          
61 BOARD OF GOVERNORS OF THE FEDERAL RESERVE SYSTEM, 2015, « Historical Data 
(FRB_H15) », <http://www.federalreserve.gov/releases/h15/data.htm>. 
62BUREAU OF ECONOMIC ANALYSIS, 2015, « Section 2 
(Section2All) », < http://www.bea.gov//national/nipaweb/DownSS2.asp>. 
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Nous utilisons le vecteur 𝑧𝑡 selon l’approche proposée par Ferson, Sarkissian et Simin (2003) pour 
contrôler l’effet de régressions fallacieuses en recentrant les variables instrumentales 𝑍𝑡 vers la 
moyenne en utilisant une moyenne mobile de 12 mois. Ainsi, lorsque nous imposons la forme 
conditionnelle aux alphas, FCrm,t est composé des variables instrumentales et des variables issues 
du produit de kronecker. Ces facteurs permettent d’estimer les coefficients β̂Crm,i,t−1de l’équation 
(126). Les coefficients β̂rm,i,tet β̂Crm,i,t−1 sont utilisés dans l’équation (127) pour estimer 
l’ensemble des primes de risque λrm et λCrm associé au CAPM conditionnel. Dans le cadre de 
notre formulation générale, ceci implique les hypothèses suivantes : 
Hypothèse (1e) : Le CAPM conditionnel selon Ferson et Harvey  
i) Seuls les termes λrm,t et λCrm,t de l’équation (127) sont statistiquement différents de zéro. 
L’estimation du vecteur de primes λCrm,t impose un choix de variables instrumentales pour 
conditionner les bêtas. Or, selon les études de Ferson, Sarkissian et Simin (2003,2008), le pouvoir 
prévisionnel des variables instrumentales utilisées dans la littérature pourrait être lié au phénomène 
de régressions fallacieuses. De plus, selon Fletcher et Kihanda (2005), la performance des modèles 
conditionnels pourrait être liée à un effet de surmodélisation. Afin de limiter ces deux effets sur la 
spécification de la formulation générale, nous évaluons le pouvoir prévisionnel de L variables 
instrumentales sur les rendements en utilisant des régressions pas-à-pas ou « stepwise » selon 
l’expression suivante : 
 𝑦𝑡 = 𝑎𝑖 +∑𝛽𝑖𝑧𝑗,𝑡−1
𝐿
𝑗=1
+ 𝑒𝑖,𝑡 (129) 
Où 𝑦𝑡 représente les variables qui seront conditionnées dans le cadre de ce mémoire, soit les 
rendements excédentaires du portefeuille de marché, les facteurs d’asymétrie et d’aplatissement 
FSK,t  ainsi que le rendement du capital humain 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 . Nous testons alors les variables 
instrumentales centrées 𝑧𝑗,𝑡−1 proposées dans la littérature [Ferson et Harvey (1991,1999), Dittmar 
(2002) et Smith (2007)] : 
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Tableau 4. Source et description des variables instrumentales 
Variables Source Description 
 
Taux de dividende S&P50 
 
Bloomberg63 
 
Taux de dividende mensuels l’indice du S&P500 
Rendement du S&P500 Bloomberg64 Rendements mensuels de l’indice pondéré du 
S&P50 
Prime de défaut Bureau of  
Economic Analysis65 
L’écart de taux mensuels entre les bons 
corporatifs côtés BAA et AAA par Moody 
 
Pente de la structure à 
terme : long terme 
Federal Reserve66 L’écart de taux mensuels entre les bons du Trésor 
dix ans et 90 jours 
Pente de la structure à 
terme : court terme 
Federal Reserve66 
Site web  
M. Kenneth French67 
L’écart de taux mensuels entre les bons du Trésor 
30 jours et 90 jours 
Taux d’intérêt court terme Site web  
M. Kenneth French67 
Taux mensuels des bons du Trésor 30 jours  
(variable 𝑅𝑓) 
Effet janvier N/A Variable muette pour le mois de janvier 
Nous utilisons la même méthodologie pour vérifier si une portion de la variation du facteur de 
capital humain 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 est prévisible par les variables instrumentales. En effet, puisque le facteur 
                                                          
63 Code Bloomberg : SPX Index EQY_DVD_YLD_12M. 
64 Code Bloomberg : SPX Index DAY_TO_DAY_TOT_RETURN_GROSS_DVDS 
65BUREAU OF ECONOMIC ANALYSIS, 2015, « Section 2 
(Section2All) », < http://www.bea.gov//national/nipaweb/DownSS2.asp>. 
66 BOARD OF GOVERNORS OF THE FEDERAL RESERVE SYSTEM, 2015, « Historical Data 
(FRB_H15) », <http://www.federalreserve.gov/releases/h15/data.htm> 
67 R. FRENCH, Kenneth, 2015, « U.S. Research Returns Data », Data Library, 
< http://mba.tuck.dartmouth.edu/pages/faculty/ken.french/data_library.html#Research> 
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de capital humain est utilisé pour améliorer la mesure du portefeuille de marché selon Jagannathan 
et Wang (1996) et que nous proposons un modèle qui inclut une mesure conditionnée du facteur 
rm,t , il est nécessaire de vérifier si la variation du portefeuille de marché lié au capital humain est 
prévisible par un ensemble de variables instrumentales. Ainsi, nous posons 𝑦𝑡 = 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 dans la 
régression pas-à-pas (129) pour vérifier si les variables instrumentales peuvent expliquer les 
variations du facteur de capital humain. Similairement, nous vérifions le pouvoir prévisionnel des 
variables instrumentales sur les facteurs d’asymétrie et de kurtosis selon les observations de 
Harvey et Siddique (2000) et Dittmar (2002). 
4.2.4.2. Avec moments supérieurs 
 
À titre de rappel, les études telles que Harvey et Siddique (2000), Dittmar (2002) et Smith 
(2007) montrent que l’effet d’asymétrie et de kurtosis varient temporellement, une portion de ces 
variations étant capturée par des variables instrumentales. Ainsi la version conditionnelle CAPM 
à moments supérieurs est représentée dans l’équation générale (126) en spécifiant le vecteur de 
facteurs de risque 𝐹𝐶𝑆𝐾,𝑡 de dimension 2L x 1 ainsi que les facteurs 𝐹rm,t, 𝐹Crm,t et 𝐹𝑆𝐾,𝑡. Le vecteur 
𝐹𝐶𝑆𝐾,𝑡 contient les variables de bêta conditionnelt des facteurs d’asymétrie et de kurtosis par les 
variables instrumentales centrées décalées d’un mois 𝑧𝑡−1 : 
FCSK,t = [
𝑧1,𝑡−1
⋮
𝑧𝐿,𝑡−1
] ⊗ [
𝐹𝑆,𝑡
𝐹𝐾,𝑡
] 
L’ajout de ce vecteur permet d’estimer les coefficients β̂CKS,i,t−1 qui s’ajoutent aux estimateurs 
β̂rm,i,t, β̂Crm,i,t−1et β̂SK,t−1 pour estimer les primes λ𝑟𝑚, λ𝐶𝑟𝑚 λ𝑆𝐾 et λ𝐶𝑆𝐾 de l’équation générale 
(127) . 
Hypothèse (1f) : Le CAPM conditionnel à moments supérieurs  
i) Seuls les termes λ𝑟𝑚, λ𝐶𝑟𝑚, λ𝑆𝐾 et λ𝐶𝑆𝐾 de l’équation (127) sont statistiquement différents de 
zéro. 
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4.2.5. Modèle proposé : le CAPM augmenté conditionnel à moments supérieurs 
 
À titre de rappel, le deuxième objectif de ce mémoire est d’évaluer un modèle multifactoriel 
qui incorpore les principaux éléments des cinq modèles des sous-sections 4.2.1. à 4.2.4. Ainsi, 
nous proposons un modèle multifactoriel qui incorpore le facteur de marché selon Sharpe (1964) 
et Fama et French (1993), un facteur d’asymétrie et de kurtosis selon l’approche de Kraus et 
Litzenberger (1976) et le facteur de capital humain de Jagannathan et Wang (1996).De plus, nous 
conditionnons les bêtas des facteurs de risque selon l’approche Ferson et Harvey (1999). Le 
modèle que nous proposons est donc un modèle multifactoriel compatible avec la théorie de l’APT 
qui incorpore les éléments de la modélisation traditionnelle, des modèles à moments supérieurs et 
de la modélisation conditionnelle. Ce modèle que nous définissons comme étant le modèle CAPM-
ACS peut se traduire selon la formulation générale (126) en spécifiant les facteurs de risque 𝐹rm,t, 
𝐹𝐶𝑟𝑚,𝑡 ,𝐹𝑆𝐾,𝑡 , 𝐹𝐶𝑆𝐾,𝑡 et le facteur de capital humain 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅du vecteur 𝐹PL,t. 
Nous ajoutons le facteur 𝑅𝐿𝐴𝐵𝑂𝑅,𝑡 au CAPM conditionnel à moments supérieurs de la sous-section 
4.2.4.2. suivant les études de Jagannathan et Wang (1996) et les résultats empiriques de Dittmar 
(2002) qui supposent que le niveau de signification statistique des facteurs de comoments 
supérieurs est grandement influencée par l’inclusion du facteur de capital humain. Nous n’incluons 
pas le facteur de risque de défaut ou de sensibilité du bêta 𝑅𝑃𝑅𝐸𝑀𝐼𝑈𝑀 de Jagannathan et Wang 
(1996) puisque nous utilisons une mesure similaire de risque de défaut dans l’ensemble des 
variables instrumentales Zt−1. Dans le cadre de notre formulation générale, le modèle conditionnel 
à moments supérieurs augmenté les hypothèses suivantes :  
Hypothèse (2) : Le CAPM augmenté conditionnel à moments supérieurs (CAPM-ACS)  
i) Seuls les termes λ𝑟𝑚, λLABOR, λ𝐶𝑟𝑚, λ𝑆𝐾, λ𝐶𝑆𝐾 et λClabor de l’équation (127) sont statistiquement 
différents de zéro. 
 Dans le cadre du modèle proposé, l’hypothèse (2i) implique qu’aucun autre facteur de risque n’est 
pertinent en présence des facteurs du modèle. Ainsi, lorsque le modèle est testé en présence des 
facteurs d’anomalie empirique de Fama et French (1993) et de Carhart (1997), l’hypothèse nulle 
est que les estimateurs des primes de risque λ𝐶𝐴 ne sont pas statistiquement différent de zéro. Une 
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interprétation possible de cette situation est que les facteurs du CAPM-ACS capturent 
suffisamment les anomalies empiriques que tentent d’expliquer les portefeuilles réplicateurs de 
Fama et French (1993) et de Carhart (1997). 
Lorsque confrontée aux facteurs du modèle PL, l’hypothèse (2i) implique deux primes de risque 
qui se retrouve dans chacun des modèles, soit λ𝑟𝑚, λLABOR. Dans cette situation, le modèle CAPM-
ACS est une version étendue du modèle PL, utilisant plutôt des variables instrumentales décalées 
pour conditionner les bêtas et incorporant une mesure de l’effet d’asymétrie et d’aplatissement. 
Ainsi, l’hypothèse nulle suppose que la prime de risque λPREMIUM n’est pas suffisante soit pour 
capturer l’impact de l’asymétrie et de l’effet d’asymétrie et d’aplatissement ou pour refléter 
l’ensemble de l’information disponible pour prévoir la variation des rendements. 
Le modèle du CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) implique des primes de risque 
conditionnés similaires à ceux du modèle CAPM-ACS (λ𝑟𝑚, λ𝐶𝑟𝑚). L’hypothèse (2i) implique 
donc que le facteur de marché et les facteurs de bêta conditionnelne sont pas suffisants pour 
capturer l’effet des moments supérieurs et l’impact du rendement du capital humain. Dans le cas 
du CAPM à moments supérieurs selon Kraus et Litzenberger (1976), c’est plutôt l’incapacité du 
modèle à expliquer les rendements. 
Puisque le modèle CAPM-ACS incorpore plusieurs éléments des cinq modèles de l’objectif 1, une 
interprétation possible de l’hypothèse alternative à (2i) est que les primes de risque ne sont pas 
toutes significatives et donc que le CAPM-ACS surmodélise les rendements des portefeuilles.  
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4.3. Méthodes statistiques 
 
4.3.1. Spécification des méthodes économétriques 
 
L’utilisation de la régression de Fama-Macbeth nécessite le choix d’une taille de la fenêtre 
glissante. La taille proposée dans la littérature est à l’origine de 60 mois [Fama et Macbeth (1973)], 
mais se contient dans un intervalle de 100 à 3 mois [Lewellen et Nagel (2006)] [Kole et Verbeek 
(2006)]. Cependant, Fama et French (1992) stipulent que le choix une fenêtre glissante ou 
l’ensemble de l’échantillon n’influence pas significativement l’inférence statistique des 
estimateurs des primes de risque. Nous utiliserons donc l’ensemble de l’échantillon dans l’équation 
(126) pour estimer les bêtas. Ces bêtas seront alors réutilisés dans chacune des t régressions en 
coupe transversale selon l’équation (127). Dans le cas de l’approche du GMM, nous utilisons la 
spécification détaillée dans la sous-section 2.4.4. Cette spécification nous permet de liés les 
conditions de moments de l’approche du GMM à celles de l’approche de Fama-Macbeth, ce qui 
facilite la comparaison des mesures d’inférences statistiques obtenus par ces deux méthodes. 
 
4.3.2. Mesures d’inférences statistiques 
 
Cette sous-section présente les mesures d’inférence statistique utilisées pour vérifier la 
performance des modèles et le niveau de signification statistique des paramètres. Pour mesurer la 
performance des modèles d’évaluation d’actifs à expliquer les variations des rendements en coupe 
transversale, nous utilisons deux mesures différentes, soit le R2 ajusté de la coupe transversale et 
un test de Wald sur les erreurs d’évaluation. Pour évaluer le niveau de signification statistique des 
paramètres, nous présentons les statistiques t selon l’estimation de Fama et Macbeth avec et sans 
correctif de Shanken ainsi que selon le GMM. 
Une première mesure populaire dans la littérature est la mesure du R2 pour comparer la 
performance des modèles d’évaluation d’actifs dont les rendements sont fonctions linéaires de 
facteurs de risque. Prenons par exemple la version empirique du CAPM, avec N actifs : 
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ri = λ0 + λmβ̂m,i + ηi 
 𝑅2 = 1 −
𝜎2(ηi)
𝜎2(r̅i)
 
(130) 
La statistique 𝑅2 peut donc être interprétée comme étant le ratio de variance expliquée par le 
modèle sur la variance totale. Cependant, dans le contexte où il y a plus d’une variable explicative, 
la statistique à tendance à augmenter sans pour autant y avoir une croissance réelle du pouvoir 
explicatif. Ainsi, la majorité des études utilise une mesure ajustée du 𝑅2 : 
 𝑎𝑑𝑗𝑅2 = 1 −
(1 − R2)(N − 1)
𝑁 − 𝐾 − 1
 
(131) 
Où K est le nombre de facteurs dans la régression. Ainsi, toute chose étant égale par ailleurs, 
lorsque K augmente, le dénominateur deuxième terme de droite augmente, et la statistique 𝑎𝑑𝑗𝑅2 
diminue. En somme, si l’ajout de facteur n’implique pas une croissance significative de 𝑅2, la 
valeur de 𝑎𝑑𝑗𝑅2 n’augmentera pas. Contrairement à d’autres définitions du 𝑅2 et 𝑅2 ajustés, les 
mesures ne sont pas bornées à zéro lorsque la constante dans l’équation (127) est contrainte à zéro. 
(elles peuvent donc être négatives). La pratique courante est de modifier l’expression (130) et de 
remplacer le dénominateur 𝜎2(r̅i) par une somme pondérée des rendements moyens au carré [Kan, 
Robotti et Shanken 2013]. Cet ajustement permet de limité l’intervalle des 𝑅2 entre 0 à 1 mais 
limite la comparaison entre une estimation avec et sans constante. Ainsi, nous utilisons 
l’expression (130) pour toutes les estimations. Nous avisons donc le lecteur que les mesures de 
𝑅2et 𝑅2 ajustés peuvent être fortement négative mais peuvent être utilisées comme mesure de 
comparaison [Julliard et Parker 2005], plus la mesure étant positive, mieux est le modèle à capturer 
la variation en coupe transversale de la moyenne des rendements. 
Pour vérifier l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation ηi sont communément près de zéro, 
donc que le modèle est bien spécifié, nous utilisons un test de Wald, dont la statistique est calculée 
selon l’expression suivante : 
 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 = η̅′𝐶𝑜𝑣(ηi)
−1η̅ (132) 
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Où η̅ est un vecteur de dimension Nx1 des moyennes d’erreurs d’évaluation et 𝐶𝑜𝑣(ηi) est la 
matrice de covariance des erreurs d’évaluation. 
La distribution asymptotique de 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 est une distribution 𝜒
2 de N-K degrés de liberté : 
 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇
𝐷
→ 𝜒2(𝑁 − 𝐾), 𝑙𝑜𝑟𝑠𝑞𝑢𝑒 𝑇 →∞ (133) 
Les critères de décision sont donc : 
𝐻0 est rejeté au niveau de confiance α si 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 ≥ χK−l
2 ,α  
𝐻0 ne peut être rejeté au niveau de confiance α si 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 < χK−l
2 ,α  
Ainsi, plus la statistique 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 est élevée, plus la probabilité que les erreurs d’évaluation sont 
communément différentes de zéros est forte. Puisque nos trois méthodes d’estimation (Fama-
Macbeth, Shanken, GMM) produisent différentes mesurent de la matrice de covariance des erreurs 
d’évaluation (ηi) , nous présentons trois statistiques 𝑊𝑎𝑙𝑑𝑇 par modèle testé. 
Mesure du niveau de signification statistique des paramètres 
Finalement, afin de vérifier la signification statistique des paramètres, nous calculons la statistique 
t . En reprenant l’exemple du CAPM et de la régression de Fama-Macbeth : 
𝑡𝑠𝑡𝑎𝑡𝑠 =
𝜆𝑚̅̅ ̅̅
𝜎𝜆𝑚/√𝑇
 
Selon l’approche de Fama-Macbeth, l’écart-type 𝜎𝜆𝑚  est divisé par √𝑇 dans l’expression 
précédente puisque nous effectuons T régressions en coupe transversale pour obtenir T estimateurs 
qui sont alors utilisés pour calculer l’estimateur moyen 𝜆𝑚̅̅ ̅̅  . Dans le cas du GMM, les conditions 
de moments moyens sont obtenues par rapport à T observations. Ainsi, dans les deux types 
d’approches, l’erreur type est calculée selon T observations. En concordance avec les différentes 
méthodes économétriques utilisées dans ce mémoire, nous présentons la statistique t selon la 
régression de Fama-Macbeth avec et sans correctif de Shanken (1992) ainsi que selon la méthode 
du GMM. 
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5. DESCRIPTION DES DONNÉES 
5.1. Variables dépendantes 
 
Selon les critiques de Lewellen, Nagel et Shanken (2010), l’étude empirique des modèles 
d’évaluation d’actifs ne doit pas se limiter aux 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME 
selon l’approche de Fama et French (1993). Concernés par ces critiques, nous ajoutons aux 
portefeuilles étudiés 25 portefeuilles issus d’un classement de titres par taille et par momentum, et 
30 portefeuilles issus d’un classement de titres par industrie. Nous estimons les équations (126) et 
(127) selon un regroupement global de tous les portefeuilles, soit 80 portefeuilles et par 
regroupement de portefeuilles (25, 25 ,30).Ainsi, l’analyse du chapitre 6 se fait d’un point de vue 
global puis d’un point de vue spécifique pour déterminer quel regroupement de portefeuilles 
influence l’inférence statistique de l’estimation. Les sous-sections suivantes présentent une 
analyse descriptive de ces trois regroupements de titres. 
5.1.1. 25 portefeuilles classés par taille et par ratio BE/ME 
 
Le tableau 5 présente les statistiques descriptives des 25 portefeuilles couvrant la période à l’étude 
du 1er janvier 1972 au 1er décembre 2014, pour un échantillon de 516 rendements mensuels par 
portefeuille. Ce choix de fréquence est en concordance avec la majorité des études empiriques 
(voir tableau 1 à 3). Cependant, il est possible qu’une fréquence plus élevée (hebdomadaire ou 
quotidienne) avantage les modèles à moments supérieurs comparativement aux autres modèles. 
En effet, les mesures de kurtosis sont plus fortes dans la distribution des rendements quotidiens 
selon Brown et Warner (1984). Par contre, l’utilisation de données mensuelles limite le biais de 
transactions non-synchronisés qui pourrait induire une fausse autocorrélation dans les rendements. 
Les portefeuilles sont présentés selon deux catégories, soit la taille et le ratio BE/ME, ces 
catégories sont divisées en cinq groupes, soit de taille (T1 à T5), allant des plus petites 
capitalisations boursières au plus grandes et par ratio BE/ME (B1 à B5), allant des ratios les plus 
faibles aux plus élevés. Globalement, la moyenne des rendements mensuels des portefeuilles varie 
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de 0,1401% à 1,7144%. Une tendance monotone croissante est observable dans le troisième 
quintile de taille, les rendements excédentaires moyens passant de 0,5128% à 1,0845% du premier 
quintile de ratio BE/ME au dernier quintile. Cette tendance est similaire dans les quatre autres 
quintiles de taille, à quelques exceptions près (T1/B4 et T5/B2). Une tendance monotone 
décroissante est également observable dans les quintiles de ratio BE/ME, les moyennes des 
rendements excédentaires diminuant de la plus petite capitalisation à la plus grande. Cette tendance 
s’observe plus clairement dans le quatrième quintile de ratio BE/ME, passant de 1,7144% à 
0,5970% du premier au cinquième quintile de taille. La tendance ne semble pas être généralisable 
au premier quintile de ratio BE/ME, notamment en raison du rendement faible du portefeuille 
T1/B1, soit 0,1401%. 
En termes de volatilité, les écarts-types mensuels des rendements excédentaires varient 
globalement sur un intervalle allant de 4,4531% à 8,0007%. Une tendance monotone croissante 
est observable dans les quintiles de ratio BE/ME. Ainsi, les écarts-types des rendements 
excédentaires augmentent du dernier quintile de taille au premier, notamment pour le quatrième 
quartile du ratio BE/ME dont les écarts-types passent de 4,4531% à 5,3396%. Cette tendance 
concorde avec la tendance décroissante des moyennes de rendements, ce qui est également en 
concordance avec la relation rendement/risque implicite aux modèles d’évaluations traditionnels 
comme le CAPM. Or, cette relation ne semble pas être observable dans les quintiles de taille, en 
raison de plusieurs portefeuilles dont le rapport moyenne/écart-type est très faible dans le premier 
quintile et dernier quintile de ratio BE/ME, tel que le portefeuille T1/B1 (0,1401% / 8,0007%) et 
T1/B5 (1,1120%/6,0728%). 
Les mesures d’asymétrie et de kurtosis excédentaire supportent la non-normalité de la distribution 
des rendements excédentaires, et ce, pour l’ensemble des portefeuilles. Cette non-normalité est 
confirmée par les résultats aux tests de Jarque-Bera, dont l’hypothèse nulle est que la distribution 
des rendements suit une loi normale. Pour toute fin pratique, l’asymétrie des rendements 
excédentaires est généralement négative, mais aucune tendance ne semble être observable d’une 
catégorie de classement à l’autre. Similairement, les portefeuilles dénotent un kurtosis 
excédentaire positif, sans avoir de tendance particulière. Il semble cependant que le premier 
quintile de taille dénote un kurtosis relativement plus élevé que les autres quintiles, le phénomène 
inverse s’applique pour le dernier quintile de taille. Puisque la théorie du CAPM à quatre moments 
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implique une relation positive entre le rendement et le kurtosis, cette dernière observation supporte 
partiellement une modélisation à moment supérieur. 
Les mesures de bêta varient globalement de 0,5854 à 1,3967. Outre le premier quintile de ratio 
BE/ME, les valeurs sont près de 1, soit près du bêta du marché. L’absence de tendance dans les 
bêtas combinée à la présence de tendances dans les moyennes contredit les attentes par rapport au 
CAPM. En effet, une tendance croissante des moyennes devrait être suivie par une tendance 
croissante des bêtas selon la théorie du CAPM. Les mesures varient globalement de -1,7154 à 
1,7519 pour la coasymétrie, et varient entre -0,2375 et 1,4167 pour le cokurtosis. Il semble y avoir 
une tendance monotone décroissante dans les mesures de coasymétrie et de cokurtosis des quintiles 
par ratio BE/ME. Cette tendance concorde avec la tendance décroissante des rendements moyens 
des quintiles de ratios BE/ME.  
Les derniers tests présentés au tableau 5 sont les tests de stationnarité de Dickey-Fuller et les tests 
d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité conditionnelle de Jlung-Box. Dans le cas de la 
stationnarité, les séries temporelles de rendements excédentaires semblent toutes être stationnaires 
au seuil de signification de 1%. Ces résultats sont robustes à un test de stationnarité de Philip-
Perron. La présence d’autocorrélation des rendements excédentaire semble perdurée au-delà d’un 
an seulement dans les derniers quintiles de ratio BE/ME selon les tests 𝑄. La présence 
d’hétéroscédasticité conditionnelle est plus forte et généralisée selon les tests 𝑄2. Ce phénomène 
peut potentiellement influencer l’inférence statistique des estimateurs des primes de risque, ce qui 
se traduirait en statistiques t significativement différentes entre l’approche de Fama-Macbeth et du 
GMM, puisque cette dernière approche utilise la matrice de Newey-West pour corriger la matrice 
de covariance en présence d’hétéroscédasticité et d’autocorrélation. Or, selon Jagannathan et 
Wang (1998), les statistiques t obtenus par l’approche de Fama-Macbeth ne sont pas biaisés en 
présence d’hétéroscédasticité. Ainsi, nous appliquons donc la méthode de Fama-Macbeth sans 
utiliser l’approche de Newey-West pour estimer la matrice de covariance. 
 
 
 
139 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Tableau 5: Statistiques descriptives des rendements excédentaires de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME 
Ce tableau expose des statistique des rendements mensuels de titres classés selon leur taille (T1 à T5, du plus petit au plus grand) et leur ratio BE/ME (B1 à B5, du plus petit au 
plus grand) sur une période du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les statistiques présentées sont la moyenne mensuelle, l’écart-type, l’asymétrie et le 
kurtosis excédentaire. La valeur-p du test de Jarque-bera dont l’hypothèse nulle est que la distribution des rendements suit une loi normale est également présentée. La mesure 
du bêta, de coasymétrie et de cokurtosis est obtenue selon l’approche de Kraus et Litzenberger (1976), soit 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚)/𝜎
2, 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
2)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
2) et 
𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
3)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
3) respectivement. La statistique et la valeur-p du test de stationnarité de Dickey-Fuller augmenté, dont l’hypothèse nulle est que la série de rendement est 
stationnaire, est présentée. Le choix du décalage pour ce test est la valeur arrondie de (T-1)1/3 mois. Le test Q est la mesure du test Ljung-Box sur la présence d’autocorrélation 
des rendements pour un décalage de 12 mois. Le test Q2 est similaire au test Q mais la variable testée est plutôt les rendements au carré et est utilisé pour déterminer la présence 
d’hétéroscédasticité conditionnelle. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  B1 B2 B3 B4 B5 Moyenne   B1 B2 B3 B4 B5 Moyenne 
 Moyenne  Écart-type 
T1 0,1401% 0,7977% 0,8253% 1,7144% 1,1120% 0,9179%   8,0007% 6,8791% 5,9160% 5,3396% 6,0728% 6,4417% 
T2 0,4441% 1,5574% 0,9056% 0,9247% 0,9699% 0,9603%   7,2841% 5,7631% 5,4233% 5,3054% 6,0769% 5,9705% 
T3 0,5128% 0,7728% 0,7919% 0,8560% 1,0845% 0,8036%   6,7235% 5,5672% 5,0401% 4,9721% 5,5383% 5,5682% 
T4 0,6072% 0,6219% 0,7496% 0,8008% 0,8621% 0,7283%   6,0887% 5,3004% 5,2131% 4,8522% 5,4724% 5,3854% 
T5 0,4713% 0,6310% 0,5530% 0,5970% 0,6579% 0,5820%   4,8207% 4,5933% 4,5069% 4,4531% 5,0952% 4,6938% 
Moyenne 0,4351% 0,8762% 0,7651% 0,9786% 0,9373%     6,5835% 5,6206% 5,2199% 4,9845% 5,6511%   
 Asymétrie  Kurtosis Excédentaire 
T1 -0,0298 0,0022 -0,2258 0,8445 -0,2829 0,0617   2,5440 3,6623 3,2510 2,4089 3,9346 3,1602 
T2 -0,3762 0,6572 -0,5734 -0,5962 -0,5147 -0,2807   1,5179 1,6892 3,2710 3,7114 3,4764 2,7332 
T3 -0,4151 -0,5481 -0,5442 -0,3325 -0,4799 -0,4640   1,5052 2,9962 2,6151 2,7779 3,7065 2,7202 
T4 -0,2169 -0,6039 -0,5447 -0,2708 -0,3263 -0,3925   1,7212 3,0521 3,4912 2,3464 3,1922 2,7606 
T5 -0,2339 -0,4633 -0,3603 -0,2530 -0,3489 -0,3319   1,7230 1,8515 2,2151 2,0319 1,2347 1,8112 
Moyenne -0,2544 -0,1912 -0,4497 -0,1216 -0,3905     1,8022 2,6503 2,9687 2,6553 3,1089   
 Statistique Jarque-Bera (Valeur-P)  Bêta 
T1 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,3967 1,1898 1,0549 0,4882 1,0431 1,0345 
T2 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A   1,3801 0,5854 1,0257 0,9813 1,0839 1,0113 
T3 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A   1,3060 1,1067 0,9779 0,9360 0,9966 1,0646 
T4 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A   1,2275 1,0779 1,0260 0,9292 1,0043 1,0530 
T5 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A   0,9908 0,9382 0,8786 0,8177 0,8630 0,8977 
Moyenne  N/A N/A  N/A  N/A  N/A      1,2602 0,9796 0,9926 0,8305 0,9982   
 Coasymétrie  Cokurtosis 
T1 1,7519 1,5574 1,3389 -1,4232 1,4526 0,9355   1,4167 1,2302 1,1190 -0,2059 1,1604 0,9441 
T2 1,5416 -1,7154 1,2824 1,2702 1,3692 0,7496   1,3691 -0,2375 1,0905 1,0686 1,1352 0,8852 
T3 1,4292 1,2495 1,1344 0,9769 1,1902 1,1960   1,3007 1,1649 1,0084 0,9755 1,0769 1,1053 
T4 1,1694 1,1627 1,1411 0,8701 1,0318 1,0750   1,1902 1,1360 1,0817 0,9166 1,0357 1,0720 
T5 0,8383 0,9430 0,8477 0,6922 0,9906 0,8623   0,9693 0,9437 0,9103 0,8073 0,8513 0,8964 
Moyenne 1,3461 0,6394 1,1489 0,4773 1,2069     1,2492 0,8475 1,0420 0,7124 1,0519   
 Statistique ADF  Valeur-P ADF 
T1 -7,7663 -7,8834 -7,8513 -7,6034 -8,1962 -7,8601   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 N/A 
T2 -7,6766 -6,9057 -8,4600 -8,0726 -8,8716 -7,9973   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 N/A 
T3 -7,8337 -8,3070 -8,6535 -8,6091 -8,7039 -8,4214   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 N/A 
T4 -7,9347 -8,4469 -8,0054 -8,2219 -8,1393 -8,1496   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 N/A 
T5 -7,4256 -7,8907 -7,3881 -8,0270 -7,8675 -7,7198   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 N/A 
Moyenne -7,7274 -7,8867 -8,0717 -8,1068 -8,3557     N/A N/A N/A N/A N/A   
 Q-test (lag=12)  Q2-test (lag=12) 
T1 23,0218** 18,2784 17,4349 11,6249 46,4983*** 23,3717   108,237*** 58,6917*** 18,8476** 24,3291** 52,9570*** 52,6125 
T2 11,3279 4,6413 14,4754 23,4231** 36,2079*** 18,0151   24,1252** 15,1033 14,5093 25,2521** 60,6282*** 27,9236 
T3 10,3343 13,3182 15,7709 24,0639** 26,9862*** 18,0947   44,5348*** 9,9205 13,7888 26,5207*** 36,7588*** 26,3047 
T4 10,1074 12,8189 19,3521* 19,6729* 18,7800* 16,1463   60,2174*** 14,6392 21,5990** 41,6598*** 59,4939*** 39,5219 
T5 8,6573 10,8850 11,7165 26,0707** 8,7327 13,2124   43,5819*** 32,7256*** 21,2767** 74,1097*** 58,5843*** 46,0556 
Moyenne 12,6897 11,9884 15,7500 20,9711 27,4410     56,1392 26,2160 18,0043 38,3743 53,6845   
              
140 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
5.1.2. 25 portefeuilles classés par taille et par momentum  
 
Le tableau 6 présente les statistiques descriptives des 25 portefeuilles couvrant la période à l’étude 
du 1er janvier 1972 au 1er décembre 2014, pour un échantillon de 516 rendements mensuels par 
portefeuille. Les portefeuilles sont présentés selon deux catégories, soit la taille et par momentum, 
ces catégories sont divisées en cinq groupes, soit de taille (T1 à T5), allant des plus petites 
capitalisations boursières au plus grandes et par momentum (M1 à M5), allant des performances 
les plus faibles aux plus élevés. Globalement, la moyenne des rendements mensuels des 
portefeuilles varie de -0,0113% à 1,3789%. La tendance monotone décroissante observable 
précédemment dans le tableau 5 est également présente au tableau 6 dans les quintiles de 
momentum. Par exemple, les rendements du troisième quintile de momentum décroissent de 
0,8786% à 0,4168%. Par contre, cette tendance n’est pas présente dans le premier quintile de 
momentum. Une tendance monotone croissante est aussi observable dans les quintiles de taille, 
notamment pour le premier quintile, passant de -0,0113% à 1,3789%, à l’exception du cinquième 
quintile. Cette observation supporte la tendance similaire à l’effet de momentum dénoté par 
Jegadeesh et Titman (1993) et Carhart (1997).  
En termes de volatilité, les écarts-types mensuels des rendements excédentaires varient 
globalement sur un intervalle allant de 4,3919% à 8,1677%. Similairement aux quintiles de ratio 
BE/ME du tableau 5, une tendance décroissante existe dans la plupart les quintiles de momentum. 
Il semblerait donc que l’effet de taille est robuste à la méthode de classement de portefeuille. Il ne 
semble pas y avoir de tendance observable pour les quintiles de taille.  
Les mesures d’asymétrie, de kurtosis excédentaire ainsi que les résultats aux tests de Jarque-Bera 
sont similaires pour les portefeuilles du tableau 5 et 6. L’asymétrie des rendements excédentaires 
est généralement négative, à l’exception du premier quintile de momentum. Une faible tendance 
décroissante en asymétrie semble être observable dans les quintiles de taille. Cette tendance est 
également observable pour le kurtosis excédentaire des quintiles de taille et de momentum.  
Similairement au tableau 5, il ne semble pas y avoir de tendance en termes de bêta, ce qui supporte 
la présence de l’anomalie de taille et de momentum. Aucune tendance n’est observable dans les 
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mesures de coasymétrie et de cokurtosis pour les quintiles de taille. Par contre, similairement au 
tableau 5, une tendance monotone décroissante semble être présente dans les quintiles de 
momentum pour les mesures de coasymétrie et de cokurtosis. 
Les tests de stationnarité, d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité sont semblables pour les 
portefeuilles du tableau 5 et 6.  
5.1.3. 30 portefeuilles classés par industrie  
 
Le tableau 7 présente les statistiques descriptives des 30 portefeuilles couvrant la période à l’étude 
du 1er janvier 1972 au 1er décembre 2014, pour un échantillon de 516 rendements mensuels par 
portefeuille. Les portefeuilles sont présentés selon un classement par industrie, pour un nombre 
total de 30 industries. Globalement, la moyenne des rendements mensuels des portefeuilles varie 
de 0,3303% à 1,0335%, l’écart-type variant dans un intervalle allant de 4,0876% à 10,6091%. 
L’asymétrie de ces portefeuilles est majoritairement négative, le kurtosis excédentaire étant positif 
pour tous les portefeuilles, notamment de 9,7679 pour le secteur du textile et 5,8977 pour le secteur 
de l’automobile. De plus, l’hypothèse de normalité des tests de Jarque-Bera est rejetée pour tous 
les secteurs. Les bêtas varient globalement entre 0,5086 et 1,3078, les mesures de coasymétrie et 
de cokurtosis varient entre 0,3202 et 1,5734 et entre 0,4876 et 1,3808 respectivement. 
Contrairement aux portefeuilles du tableau 5 et 6, il ne semble pas y avoir de tendance ou de 
relation linéaire autant entre les rendements moyens et les mesures idiosyncratiques (écart-type, 
asymétrie, kurtosis) qu’entre les rendements moyens et les mesures systématiques (bêta, 
coasymétrie, cokurtosis).  
Comme pour les portefeuilles précédemment analysés, les séries des rendements excédentaires des 
30 portefeuilles classés par industries sont stationnaires. La présence d’autocorrélation qui perdure 
plus d’un an est limitée à quelques industries, la présence d’hétéroscédasticité étant plus 
persistante, plus significative et plus généralisée à l’ensemble des portefeuilles. 
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Tableau 6: Statistiques descriptives des rendements excédentaires de 25 portefeuilles classés par taille et momentum 
Ce tableau expose des statistiques des rendements mensuels de titres classés selon leur taille (T1 à T5, du plus petit au plus grand) et leur performance (M1 à M5, de perdant à 
gagnant), sur une période du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les statistiques présentées sont la moyenne mensuelle, l’écart-type, l’asymétrie et le 
kurtosis excédentaire. La valeur-p du test de Jarque-bera dont l’hypothèse nulle est que la distribution des rendements suit une loi normale est également présentée. La mesure 
du bêta, de coasymétrie et de cokurtosis est obtenue selon l’approche de Kraus et Litzenberger (1976), soit 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚)/𝜎
2, 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
2)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
2) et 
𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
3)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
3) respectivement. La statistique et la valeur-p du test de stationnarité de Dickey-Fuller augmenté, dont l’hypothèse nulle est que la série de rendement 
est stationnaire, est présentée. Le choix du décalage pour ce test est la valeur arrondie de (T-1)1/3 mois. Le test Q est la mesure du test Ljung-Box sur la présence d’autocorrélation 
des rendements pour un décalage de 12 mois. Le test Q2 est similaire au test Q mais la variable testée est plutôt les rendements au carré et est utilisé pour déterminer la présence 
d’hétéroscédasticité conditionnelle. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. . 
  M1 M2 M3 M4 M5 Moyenne   M1 M2 M3 M4 M5 Moyenne 
 Moyenne  Écart-type 
T1 -0,0113% 0,6384% 0,8786% 1,0325% 1,3789% 0,7834%   8,1677% 5,8356% 5,3361% 5,4100% 6,6634% 6,2826% 
T2 0,1517% 0,6689% 0,8430% 1,0001% 1,2228% 0,7773%   8,0401% 5,9781% 5,3103% 5,4071% 6,7797% 6,3031% 
T3 0,2843% 0,5978% 0,7389% 0,8112% 1,1509% 0,7166%   7,5255% 5,6346% 5,1317% 5,0143% 6,3717% 5,9356% 
T4 0,2304% 0,6151% 0,6888% 0,8149% 0,9885% 0,6675%   7,5730% 5,6705% 4,9528% 4,8489% 5,9492% 5,7989% 
T5 0,1556% 0,5008% 0,4168% 0,5933% 0,7942% 0,4921%   7,0854% 5,0566% 4,4774% 4,3919% 5,3493% 5,2721% 
Moyenne 0,1621% 0,6042% 0,7132% 0,8504% 1,1071%     7,6783% 5,6351% 5,0417% 5,0144% 6,2227%   
 Asymétrie  Kurtosis Excédentaire 
T1 0,9375 0,0825 -0,3863 -0,6200 -0,4639 -0,0901   5,9925 5,1905 4,6129 3,8339 3,1998 4,5659 
T2 0,6448 0,0470 -0,5015 -0,7143 -0,4174 -0,1883   5,8978 4,6129 4,1729 3,7976 2,7176 4,2398 
T3 0,4475 -0,0943 -0,3816 -0,8626 -0,5577 -0,2897   3,4218 3,2131 3,8007 4,5885 2,5324 3,5113 
T4 0,4087 -0,0376 -0,3445 -0,5198 -0,5586 -0,2104   3,8790 2,8805 2,9001 2,9399 2,4660 3,0131 
T5 0,1966 0,1199 -0,3439 -0,1801 -0,4454 -0,1305   2,6254 2,3183 2,2510 2,3087 2,1832 2,3373 
Moyenne 0,5270 0,0235 -0,3916 -0,5794 -0,4886     4,3633 3,6431 3,5475 3,4937 2,6198   
 Statistique Jarque-Bera (Valeur-P)  Bêta 
T1 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,3482 1,0183 0,9484 0,9640 1,1686 1,0895 
T2 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,4370 1,1021 1,0067 1,0262 1,2570 1,1658 
T3 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,3470 1,0863 0,9973 0,9818 1,2089 1,1242 
T4 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,3434 1,0998 0,9860 0,9795 1,1330 1,1083 
T5 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000 0,0000  N/A    1,2436 0,9418 0,8969 0,8762 1,0191 0,9955 
Moyenne  N/A   N/A   N/A   N/A   N/A      1,3439 1,0497 0,9671 0,9656 1,1573   
 Coasymétrie  Cokurtosis 
T1 1,4310 1,2735 1,3122 1,3934 1,6645 1,4149   1,3515 1,1154 1,0747 1,0809 1,2492 1,1743 
T2 1,3628 1,1844 1,2167 1,3530 1,6359 1,3506   1,3807 1,1710 1,1067 1,1174 1,2840 1,2120 
T3 1,0528 1,0426 1,0894 1,2838 1,4983 1,1934   1,2124 1,1101 1,0568 1,0936 1,2565 1,1459 
T4 0,9639 0,9557 0,9951 1,0178 1,4131 1,0691   1,1529 1,1153 1,0242 1,0368 1,1752 1,1009 
T5 0,7977 0,6063 0,8954 0,8073 1,0894 0,8392   1,0928 0,8668 0,9125 0,8893 1,0140 0,9551 
Moyenne 1,1216 1,0125 1,1018 1,1710 1,4602     1,2381 1,0757 1,0350 1,0436 1,1958   
 Statistique ADF  Valeur-P ADF 
T1 -8,1921 -7,9992 -7,9651 -7,9883 -7,8995 -8,0088   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01  N/A  
T2 -8,1867 -8,3395 -8,6154 -7,9573 -7,7922 -8,1782   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01  N/A  
T3 -8,0348 -8,5300 -7,9721 -8,1796 -7,9634 -8,1360   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01  N/A  
T4 -8,0379 -8,6311 -8,1436 -8,2786 -7,8769 -8,1936   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01  N/A  
T5 -7,7381 -7,3717 -8,2216 -7,1318 -7,4332 -7,5793   <0,01 <0,01 <0,01 <0,01 <0,01  N/A  
Moyenne -8,0379 -8,1743 -8,1836 -7,9071 -7,7931      N/A   N/A   N/A   N/A   N/A    
 Q-test (lag=12)  Q2-test (lag=12) 
T1 26,4236** 29,1861 29,4137 29,3386 26,5678*** 28,1860   48,3554*** 36,6896*** 24,3045* 8,7445** 30,6286*** 29,7445 
T2 25,5796 23,7733 20,9424 16,0781** 11,5401*** 19,5827   76,8454** 41,5844 16,6492 10,9115** 42,6623*** 37,7306 
T3 24,6842 26,5764 19,6007 15,8797** 6,8145*** 18,7111   152,463*** 48,3304 35,2531 7,2562*** 25,3884*** 53,7383 
T4 23,2007 18,9641 18,0726* 11,5271* 8,4299* 16,0389   182,870*** 67,1200 26,5434** 15,1121*** 21,2843*** 62,5860 
T5 15,1084 16,9511 11,3408 13,4244** 7,3686 12,8386   273,417*** 131,252*** 54,0467** 17,8319*** 27,4402*** 100,7976 
Moyenne 22,9993 23,0902 19,8740 17,2496 12,1442     146,7903 64,9953 31,3594 11,9712 29,4808   
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Tableau 7: Statistiques descriptives des rendements excédentaires de 30 portefeuilles classés par industrie 
Ce tableau expose des statistiques des rendements mensuels de titres classés selon leur industrie, sur une période du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). 
Les statistiques présentées sont la moyenne mensuelle, l’écart-type, l’asymétrie et le kurtosis excédentaire. La valeur-p du test de Jarque-bera dont l’hypothèse nulle est que la 
distribution des rendements suit une loi normale est également présentée. La mesure du bêta, de coasymétrie et de cokurtosis est obtenue selon l’approche de Kraus et 
Litzenberger (1976), soit 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚)/𝜎
2, 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
2)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚 , 𝑟𝑚
2) et 𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑖 , 𝑟𝑚
3)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚 , 𝑟𝑚
3) respectivement. La statistique et la valeur-p du test de stationnarité de Dickey-
Fuller augmenté, dont l’hypothèse nulle est que la série de rendement est stationnaire, est présentée. Le choix du décalage pour ce test est la valeur arrondie de (T-1)1/3 mois. Le 
test Q est la mesure du test Ljung-Box sur la présence d’autocorrélation des rendements pour un décalage de 12 mois. Le test Q2 est similaire au test Q mais la variable testée 
est plutôt les rendements au carré et est utilisé pour déterminer la présence d’hétéroscédasticité conditionnelle. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance 
de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
Moyenne Écart-type Asymétrie 
Kurtosis 
excédentaire 
Jarque-
Bera 
Valeur-P 
Bêta Coasymétrie Cokurtosis ADF 
ADF  
Valeur-P 
Q-test 
(lag=12) 
Q2-test 
(lag=12) 
Food 0,7075% 4,5055% -0,0119 2,3701 0,0000 0,6994 0,6786 0,7591 -6,8735 <0,01 14,6339 86,5439*** 
Beer 0,7530% 5,3934% -0,1088 2,4109 0,0000 0,7525 0,8959 0,8445 -7,6792 <0,01 10,2038 47,1370*** 
Smoke 1,0335% 6,3240% -0,0801 2,6840 0,0000 0,6650 0,5588 0,7460 -7,7802 <0,01 7,6119 70,4481*** 
Games 0,6864% 7,2014% -0,3396 3,0858 0,0000 1,2894 1,5129 1,3808 -7,8689 <0,01 26,5811*** 54,5059*** 
Books 0,5351% 5,8070% 0,0860 3,1314 0,0000 1,0493 1,0036 1,0265 -7,0657 <0,01 23,3579** 77,4278*** 
Hshld 0,4697% 4,8054% -0,3125 2,0677 0,0000 0,8047 0,7701 0,8597 -7,8628 <0,01 16,1619 71,8106*** 
Clths 0,7141% 6,7593% -0,0610 2,5707 0,0000 1,1077 1,1764 1,1833 -7,4533 <0,01 21,7045** 31,7455*** 
Hlth 0,6664% 4,9832% 0,0538 2,6892 0,0000 0,8198 0,6773 0,8329 -7,2592 <0,01 12,8865 31,5812*** 
Chems 0,6536% 5,7736% -0,1706 2,3825 0,0000 1,0507 0,9854 1,1044 -8,7143 <0,01 8,7612 38,9686*** 
Txtls 0,6651% 7,5020% 0,5441 9,7679 0,0000 1,1355 1,4226 1,2566 -7,7232 <0,01 46,8102*** 199,964*** 
Cnstr 0,5591% 6,2800% -0,2399 2,4546 0,0000 1,1822 1,1136 1,2432 -8,7544 <0,01 24,1140** 28,7205*** 
Steel 0,4215% 7,6843% -0,2649 2,2371 0,0000 1,3078 1,5734 1,3212 -8,2176 <0,01 4,2133 72,9825*** 
FabPr 0,5853% 6,4210% -0,4289 2,5593 0,0000 1,2220 1,3043 1,2953 -8,8562 <0,01 14,4667 30,4216*** 
ElcEq 0,7693% 6,4528% -0,2221 1,7670 0,0000 1,2202 1,0982 1,2550 -8,1097 <0,01 4,5689** 27,6844*** 
Autos 0,4668% 7,1666% 0,2633 5,8977 0,0000 1,1447 1,3334 1,2316 -7,6988 <0,01 23,9661 58,8064*** 
Carry 0,8472% 6,3976% -0,4020 1,8022 0,0000 1,0909 1,2532 1,1326 -8,2799 <0,01 15,2746 32,6247*** 
Mines 0,4663% 7,8760% -0,1772 1,7460 0,0000 0,9294 1,1373 1,1529 -7,8669 <0,01 7,1091 33,5102*** 
Coal 0,7109% 10,6091% 0,3304 1,8059 0,0000 1,1838 0,9544 1,3071 -8,3200 <0,01 14,5819* 102,701*** 
Oil 0,7066% 5,6041% 0,0283 1,2593 0,0000 0,7838 0,8309 0,8211 -7,9208 <0,01 6,4399* 58,7977*** 
Util 0,5441% 4,0876% -0,2035 1,1582 0,0000 0,5086 0,3202 0,4876 -7,3418 <0,01 20,7741 73,8329*** 
Telcm 0,6010% 4,7708% -0,2666 1,3291 0,0000 0,7888 0,7874 0,7088 -6,4027 <0,01 19,9894 131,680*** 
Servs 0,6687% 6,6559% -0,1585 1,2844 0,0000 1,2943 1,1737 1,2337 -7,5456 <0,01 11,0448 95,6371*** 
BusEq 0,5548% 7,1071% -0,2969 1,8276 0,0000 1,2957 1,1933 1,1974 -7,2784 <0,01 7,6965 307,339*** 
Paper 0,5912% 5,2330% -0,1839 2,8201 0,0000 0,9440 0,9437 1,0426 -7,9007 <0,01 5,0132 42,6477*** 
Trans 0,5986% 5,7276% -0,3450 1,5632 0,0000 1,0225 0,9976 1,0592 -8,6172 <0,01 11,1129 13,5093 
Whlsl 0,6119% 5,3815% -0,4022 2,8154 0,0000 1,0109 1,0902 1,1141 -7,4179 <0,01 15,1625 11,5858 
Rtail 0,6409% 5,6431% -0,2167 2,1760 0,0000 1,0025 1,0308 1,0315 -7,8356 <0,01 22,8875** 21,6006** 
Meals 0,6588% 6,1011% -0,5801 2,9930 0,0000 1,0211 1,1662 1,0560 -7,7783 <0,01 24,5957** 83,6874*** 
Fin 0,5910% 5,5322% -0,4197 1,9234 0,0000 1,0584 1,0016 1,0547 -7,6600 <0,01 21,8703** 91,7237*** 
Other 0,3303% 5,8453% -0,4446 2,0306 0,0000 1,0769 1,1037 1,1410 -7,4169 <0,01 9,6227 55,7882*** 
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5.2. Variables indépendantes 
 
L’analyse descriptive suivante porte sur les différents facteurs de risque utilisés dans 
l’équation (126) pour évaluer les primes de risque des modèles à l’étude. La section A couvre les 
facteurs d’anomalie empirique des modèles traditionnels selon Sharpe (1964), Fama et French 
(1993) et Carhart (1997). On remarque que le facteur de marché 𝐹𝑟𝑚 à un rendement moyen 
mensuel de 0,5364%, l’écart-type 4,5719%. Seule l’asymétrie du facteur de valeur 𝐹𝐻𝑀𝐿est 
positive, le kurtosis excédentaire étant particulièrement élevé pour les facteurs de taille 𝐹𝑆𝑀𝐵 et de 
momentum 𝐹𝑀𝑂𝑀, soit de 6,5961 et 11,0598 respectivement. Les résultats aux tests de Jarque-Bera 
confirment la non-normalité des distributions des facteurs empiriques. Ces résultats sont d’ailleurs 
observés pour tous les facteurs de risque sans exception. La série temporelle des facteurs 
empiriques, ainsi que tous les autres facteurs de risque, est stationnaire au seuil de 1%, à 
l’exception de la série du facteur de la prime de défaut 𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚qui est stationnaire au seuil de 5%. 
Les facteurs d’anomalie empirique de Fama et French dénotent une autocorrélation 
particulièrement significative contrairement aux autres facteurs. Par contre, la présence 
d’hétéroscédasticité conditionnelle persistante est généralisée à tous les facteurs de la section.  
La section B porte sur les facteurs du modèle PL de Jagannathan et Wang (1996). Dans ce cas la 
moyenne du facteur de capital humain pour la période à l’étude est de 0,5265% 𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 et 1,0992% 
pour le facteur de la prime de défaut 𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚. Ces facteurs sont relativement peu volatile 
comparativement aux facteurs du panel A, soit un écart-type de 0,3810% et 0,4646% pour le 
facteur de capital humain et de la prime de défaut respectivement. Les mesures systématiques de 
ces facteurs sont près de zéro, reflétant une faible corrélation avec les mouvements du facteur de 
marché. La présence d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité persistante est particulièrement forte 
dans ces facteurs. 
La section C porte sur les facteurs des moments supérieurs selon l’approche de Kraus et 
Liztenberger (1976). La moyenne du facteur d’asymétrie 𝐹𝑆𝑘𝑒𝑤 est de 0,2086% et de -0,0053% 
pour le facteur de kurtosis 𝐹𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠. La volatilité de ces facteurs se rapproche relativement des 
facteurs de la section A, soit un écart-type de 0,4206% pour le facteur d’asymétrie et de 0,0770% 
pour le facteur de kurtosis. Similairement au facteur du modèle PL, les mesures systématiques sont 
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très près de zéro, à l’exception de la coasymétrie du facteur d’asymétrie. Du point de vue de 
l’autocorrélatioin et de l’hétéroscédasticité, les mesures du test Q et du test 𝑄2 sont plus faible 
pour ses facteurs comparitivement aux autres sections du tableau. Plus spécifiquement, il semble 
y avoir absence d’hétéroscédasticité conditionnelle dans ces mesures. 
La section D porte sur les variables instrumentales utilisés dans le conditionnement des bêtas et 
des alphas selon l’approche de Ferson et Harvey (1999). Sur l’ensemble des variables 
instrumentales du tableau 4, nous avons retenus les variables des pentes à court et à long terme de 
la structure à terme 𝐹𝑍𝑠𝑠 𝑒𝑡 𝐹𝑍𝑠𝑙 selon les résultats aux régressions pas à pas de l’équation (129). 
La moyenne de la pente à courte terme est de -0,0515% et de 0,0098% pour la pente à long terme. 
La volatilité de ces facteurs est relativement élevée par rapport à leur moyenne, l’écart-type du 
facteur 𝐹𝑍𝑠𝑠 est de 1,0401% et de 0,8683% pour le facteur 𝐹𝑍𝑠𝑙. Similairement aux facteurs du 
modèle PL, les variables instrumentales ont des mesures systématiques très près de zéro et la 
présence d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité semble être persistante au-delà d’un an. 
La section E porte sur les variables de bêta conditionnel deses facteurs 𝐹𝑟𝑚, 𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟, 𝐹𝑆, 𝐹𝐾. Puisque 
ces facteurs sont issues d’une multiplication entre les facteurs de risque et les variables 
macroéconomiques, les moyennes obtenues sont particulièrement faibles, allant de -0.00001% 
pour le facteur 𝐹𝑍𝑠𝑙𝐾 à -0.0044% pour le facteur 𝐹𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚. La volatilité de ces facteurs est également 
élevée par rapport aux moyennes et les mesures systématiques sont très près de zéro. Les résultats 
aux tests d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité des facteurs de bêta conditionnel coïncident avec 
les résultats des facteurs de risque correspondants. Par exemple, les résultats pour le facteur 
d’asymétrie 𝐹𝑆 et les variables 𝐹𝑍𝑠𝑠𝑆 et 𝐹𝑍𝑠𝑙𝑆 soutiennent la présence d’autocorrélation mais ne 
soutiennent pas la présence d’hétéroscédasticité. Ainsi, il semblerait que les caractéristiques 
statistiques des séries temporelles sur l’autocorrélation et l’hétéroscédasticité des facteurs de risque 
se transfèrent aux facteurs de bêta conditionnel. 
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Tableau 8: Statistiques descriptives des facteurs de risque 
Ce tableau expose des statistiques sur les facteurs de risque utilisés dans l’équation (126) , sur une période du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). La section A couvre le facteur de marché du CAPM traditionnel 
𝐹𝑟𝑚 et les facteurs empiriques de Fama et French (1993) de taille 𝐹𝑆𝑀𝐵 𝑒𝑡 𝐹𝐻𝑀𝐿 et de ratio BE/ME, ainsi que le facteur de momentum de Carhart (1997) 𝐹𝑀𝑂𝑀. La section B couvre les facteurs de risque du modèle PL de Jagannathan et 
Wang (1996), soit le facteur de capital humain 𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 et de la sensibilité des bêtas 𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚. La section C couvre les facteurs de risque du CAPM à trois et quatre moments selon l’approche de Kraus et Litzenberger (1976), soit le facteur 
d’asymétrie 𝐹𝑆 et de la sensibilité des bêtas 𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚. La section D couvre les variables instrumentales choisies pour le conditionnement des facteurs de risque selon l’approche de Ferson et Harvey (1999), soit la mesure de la pente à court 
terme de la structure à terme 𝐹𝑍𝑠𝑠 et de la mesure de la pente à long terme de la structure à terme 𝐹𝑍𝑠𝑙. La section E couvre les variables du bêta conditionnel des facteurs de marché, de capital humain, d’asymétrie et de kurtosis.Les 
statistiques présentées sont la moyenne mensuelle, l’écart-type, l’asymétrie et le kurtosis excédentaire. La valeur-p du test de Jarque-bera dont l’hypothèse nulle est que la distribution des rendements suit une loi normale est également 
présentée. La mesure du bêta, de coasymétrie et de cokurtosis est obtenue selon l’approche de Kraus et Litzenberger (1976), soit 𝐶𝑜𝑣(𝐹𝑖 , 𝑟𝑚)/𝜎
2, 𝐶𝑜𝑣(𝐹𝑖 , 𝑟𝑚
2)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
2) et 𝐶𝑜𝑣(𝐹𝑖 , 𝑟𝑚
3)/𝐶𝑜𝑣(𝑟𝑚, 𝑟𝑚
3) respectivement. La statistique et la 
valeur-p du test de stationnarité de Dickey-Fuller augmenté, dont l’hypothèse nulle est que la série de rendement est stationnaire, est présentée. Le choix du décalage pour ce test est la valeur arrondie de (T-1)1/3 mois. Le test Q est la mesure 
du test Ljung-Box sur la présence d’autocorrélation des rendements pour un décalage de 12 mois. Le test Q2 est similaire au test Q mais la variable testée est plutôt les rendements au carré et est utilisé pour déterminer la présence 
d’hétéroscédasticité conditionnelle. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
Facteurs Moyenne Écart-type Asymétrie 
Excess 
Kurtosis Bêta Coskewness Cokurtosis 
Jacque-Bera 
(Valeur-p) 
Statistique 
ADF 
ADF 
(Valeur-p) 
Q-test 
(lag=12) 
Q2-test 
(lag=12) 
 Section A: facteurs de risque traditionnels  
𝐹𝑟𝑚 0,53640% 4,57187% -0,5582 2,0575 1,0000 1,0000 1,0000 0,0000 -7,7001 <0,01 9,8770 27,4888*** 
𝐹𝑆𝑀𝐵 0,04463% 3,12542% -0,9587 6,5961 0,1710 0,4461 0,2331 0,0000 -6,9743 <0,01 31,0467*** 160,7373*** 
𝐹𝐻𝑀𝐿 0,46789% 2,97293% 0,3603 2,2574 -0,1957 -0,0886 -0,1535 0,0000 -6,5003 <0,01 42,9629*** 396,698*** 
𝐹𝑀𝑂𝑀 0,69711% 4,42018% -1,4687 11,0598 -0,1342 0,2709 -0,0402 0,0000 -7,4353 <0,01 19,4541* 58,7331*** 
 Section B: facteurs du modèle PL 
𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 0,52646% 0,38099% 0,0525 2,7109 -0,0051 0,0003 -0,0030 0,0000 -5,8723 <0,01 736,632*** 451,7381*** 
𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚 1,09921% 0,46463% 1,7289 3,7072 0,0036 -0,0674 0,0015 0,0000 -3,7783 0,0201 3047,757*** 2292,880*** 
 Section C: facteurs des moments supérieurs 
𝐹𝑆 0,20862% 0,42062% 6,3938 62,8145 -0,0255 -0,3320 -0,0908 0,0000 -6,3004 <0,01 30,2594*** 1,5509 
𝐹𝐾 -0,00532% 0,07696% -11,1932 184,8025 0,0106 0,0376 0,0269 0,0000 -8,2931 <0,01 6,5270 0,1531 
 Section D : variables instrumentals 
𝐹𝑍𝑠𝑠 -0,05152% 1,04012% 0,0250 2,6121 -0,0196 0,0205 -0,0227 0,0000 -4,9443 <0,01 1296,669*** 967,319*** 
𝐹𝑍𝑠𝑙 0,00979% 0,86833% 0,5690 1,6445 -0,0005 -0,0580 -0,0056 0,0000 -6,0930 <0,01 1086,551*** 568,295*** 
 Section E : variables de bêta conditionnel 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 -0,00436% 0,05027% -1,9402 14,9450 -0,0011 0,0074 0,0006 0,0000 -8,0787 <0,01 24,4695** 67,2270*** 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  0,00088% 0,00728% 1,0095 6,7641 -0,0002 -0,0002 -0,0002 0,0000 -5,7844 <0,01 803,457*** 900,597*** 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑆 -0,00022% 0,00488% 1,2259 50,6574 -0,0002 -0,0004 -0,0006 0,0000 -5,5897 <0,01 98,5873*** 1,9918 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐾 -0,00005% 0,00073% -7,6862 138,8880 0,0000 0,0002 0,0001 0,0000 -7,5204 <0,01 6,0175 0,1756 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 -0,00005% 0,04014% 0,7229 8,8148 0,0016 0,0021 0,0037 0,0000 -8,6738 <0,01 33,3177*** 51,9301*** 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  -0,00037% 0,00575% 0,5411 7,8627 0,0000 -0,0003 0,0000 0,0000 -6,7336 <0,01 648,097*** 480,692*** 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑆 0,00033% 0,00376% 5,3042 56,2596 -0,0001 -0,0014 -0,0005 0,0000 -5,8878 <0,01 90,2370*** 0,9791 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐾 -0,00001% 0,00061% -11,8196 209,4054 0,0000 0,0002 0,0002 0,0000 -7,5902 <0,01 4,9319 0,0945 
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Le tableau 9 présente les coefficients de corrélation de Pearson entre les différents facteurs de 
risque. Concernés par la forte corrélation entre certaines variables, notamment entre les variables 
instrumentales (-0,7364), nous avons utilisé la mesure VIF (Variance inflator factors) pour évaluer 
le potentiel d’un problème de multicollinéarité dans l’inférence statistique. Aucune mesure de VIF 
n’est supérieure à 7, 10 étant le seuil le plus couramment utilisé dans la littérature. Cependant, une 
forte corrélation est observée entre les variables instrumentales et les variables de bêta conditionnel 
mais aussi entre les facteurs de risque et les variables de bêta conditionnel, notamment entre la 
variable de la pente à court terme et la variable du bêta conditionnel du capital humain (0,8625), 
ce qui pourrait influencer l’estimation de la matrice de covariance des estimateurs bêtas de 
l’équation (126).  
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Tableau 9: Coefficient de corrélation entre les facteurs de risque 
Ce tableau présente les coefficients de corrélation de Pearson entre les facteurs de risques, sur la période du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 
2014 (516 observations). Les définitions des variables sont les mêmes qu’au tableau 8. Les coefficients en gras sont statistiques significatifs au 
au niveau de confiance de 99% (valeur-p0.01). 
 
 𝐹𝑟𝑚 𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚 𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝐹𝑆 𝐹𝐾 𝐹𝑍𝑠𝑠 𝐹𝑍𝑠𝑙 𝐹𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝐹𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 
𝐹𝑟𝑚 1.0000         
𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚 0.0358 1.0000        
𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 -0.0607 -0.0739 1.0000       
𝐹𝑆 -0.2771 0.1837 -0.0010 1.0000      
𝐹𝐾 0.6267 0.0090 -0.0223 -0.6184 1.0000     
𝐹𝑍𝑠𝑠 -0.0861 -0.3165 0.2917 -0.0250 -0.0626 1.0000    
𝐹𝑍𝑠𝑙 -0.0026 0.3226 -0.1276 0.0847 -0.0185 -0.7364 1.0000   
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 -0.1041 -0.1172 -0.0516 -0.1865 0.0331 0.1335 -0.1202 1.0000  
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 -0.1130 -0.1388 0.2190 0.0322 -0.0715 0.8627 -0.6232 0.0472 1.0000 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑆 -0.2126 -0.2556 0.2139 0.1083 -0.3778 0.4906 -0.2981 -0.1439 0.4189 
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐾 0.0532 0.0016 -0.0718 -0.4279 0.4060 -0.0664 -0.0312 0.6399 -0.0840 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 0.1794 0.0715 0.0257 -0.0652 0.2673 -0.1268 0.1628 -0.6454 -0.0750 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 0.0215 0.2354 -0.0666 0.0701 -0.0081 -0.6604 0.8414 -0.0815 -0.7700 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑆 -0.0749 0.2574 -0.0566 0.4830 -0.3810 -0.3189 0.4804 -0.1349 -0.2587 
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐾 0.2984 -0.0245 0.0222 -0.4258 0.7545 -0.0328 -0.0384 -0.1701 -0.0133 
𝐹𝑆𝑀𝐵 0.2501 0.1244 -0.0609 -0.1808 0.2137 -0.1357 0.0755 0.0351 -0.0993 
𝐹𝐻𝑀𝐿 -0.3009 -0.0675 0.0999 0.0378 -0.1479 0.1337 -0.0889 -0.0151 0.1093 
𝐹𝑀𝑂𝑀 -0.1388 -0.1314 0.1498 -0.0777 -0.0260 -0.0374 0.0674 0.2416 -0.0516 
 𝐹𝑍𝑠𝑠𝑆 𝐹𝑍𝑠𝑠𝐾 𝐹𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝐹𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝐹𝑍𝑠𝑙𝑆 𝐹𝑍𝑠𝑙𝐾 𝐹𝑆𝑀𝐵 𝐹𝐻𝑀𝐿 𝐹𝑀𝑂𝑀 
𝐹𝑟𝑚          
𝐹𝑃𝑟𝑒𝑚          
𝐹𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟          
𝐹𝑆          
𝐹𝐾          
𝐹𝑍𝑠𝑠          
𝐹𝑍𝑠𝑙          
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚          
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟          
𝐹𝑍𝑠𝑠𝑆 1.0000         
𝐹𝑍𝑠𝑠𝐾 -0.5407 1.0000        
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 -0.1377 -0.1771 1.0000       
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 -0.2450 -0.0211 0.1005 1.0000      
𝐹𝑍𝑠𝑙𝑆 -0.2717 -0.2949 -0.0796 0.3979 1.0000     
𝐹𝑍𝑠𝑙𝐾 -0.2768 0.2417 0.5771 -0.0563 -0.5202 1.0000    
𝐹𝑆𝑀𝐵 -0.1585 0.1090 0.0066 0.0327 0.0030 0.0764 1.0000   
𝐹𝐻𝑀𝐿 0.1218 -0.0764 0.0011 -0.1139 -0.0891 -0.0063 -0.2246 1.0000  
𝐹𝑀𝑂𝑀 -0.0993 0.2130 -0.1036 0.0683 0.0125 -0.0110 -0.1773 -0.0446 1.0000 
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6. RÉSULTATS EMPIRIQUES 
 
Ce chapitre présente les principaux résultats empiriques obtenus pour les modèles d’évaluation 
d‘actifs spécifiés au chapitre 4 et 5, selon le cadre multifactoriel représenté par les équations (126) 
et (127). Plus spécifiquement, la première section s’intéresse aux modèles traditionnels et 
empiriques de Sharpe (1964), Fama et French (1993) et Carhart (1997). La seconde section porte 
sur les modèles à moments supérieurs selon l’approche de Kraus et Litzenberger (1976). La 
troisième section porte sur les modèles conditionnels de Jagannathan et Wang (1996) et Ferson et 
Harvey (1999). La quatrième section porte sur les modèles à moments supérieurs conditionnels. 
Finalement, la cinquième section porte sur les résultats du modèle proposé dans ce mémoire, soit 
le CAPM-ACS. 
Il est à noter que les tableaux présentés dans les prochaines sections ne portent que sur les résultats 
obtenus sur l’ensemble des portefeuilles (soit 85 portefeuilles) afin d’alléger la présentation. Les 
résultats obtenus séparément pour les trois regroupements de portefeuilles sont présentés aux 
annexe C, D et E en fin de document. De plus, chaque tableau est séparé en deux sections A et B, 
soit selon les résultats obtenus pour une estimation de l’équation (127) qui exclue ou non la 
constante 𝜆0 respectivement.  
6.1. Modèles traditionnels  
Les résultats pour l’évaluation en coupe transversale des modèles traditionnels et avec facteurs 
d’anomalie empirique sur l’ensemble des 85 portefeuilles de titres américains sont présentés au 
tableau 10. Les estimateurs des primes de risque ainsi que leur statistique t de Fama et Macbeth 
(1973), leur statistique t ajustée par l’approche de Shanken (1992) ainsi que leur statistique t selon 
l’approche du GMM en utilisant la matrice de covariance de Newey-West (1987). Les statistiques 
R2 et R2 ajustées sont également présentées, suivis des statistiques de Wald et leur valeur p selon 
l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égales à zéro. 
Chaque rangée numérotée contient un modèle d’évaluation d’actif, incluant les primes liées aux 
modèles et leurs statistiques t. Plus spécifiquement, les modèles présentés dans cette section sont 
numérotés selon l’ordre suivant : 1) Le CAPM inconditionnel, 2) le facteur d’anomalie empirique 
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de taille SMB, 3) le CAPM inconditionnel augmenté du facteur SMB, 4) le facteur d’anomalie 
empirique du ratio BE/ME HML, 5) le facteur d’anomalie empirique SMB et HML, 6) le CAPM 
inconditionnel augmenté du facteur HML, 7) le modèle à trois facteurs de Fama et French (1993), 
8) le facteur d’anomalie empirique de momentum MOM et 9) le modèle à quatre facteurs de 
Carhart (1997). Puisque les tableaux sont séparés en deux sections A et B, l’analyse fait référence 
aux sections et modèles selon la notation « Tableau-Section-Numéro de rangée du modèle ». Par 
exemple, les résultats aux modèles de Fama et French (1993) avec constante du tableau 10 sont 
annotés (10B7). 
Globalement, l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement près de zéro est 
rejetée au niveau de confiance de 99% pour l’ensemble des modèles du tableau 10. À première 
vue, ce phénomène semble refléter une faible performance des modèles. Cependant, les modèles 
testés dans ce mémoire sont élaborés sous plusieurs contraintes, ils ne peuvent refléter que 
partiellement la totalité du processus générateur réel des rendements. Ainsi, il est plus pertinent de 
comparer l’ampleur des erreurs d’évaluation d’un modèle à l’autre en utilisant les valeurs des 
statistiques de Wald. On remarque aussi que les statistiques de Wald obtenues par la méthode de 
Fama-Macbeth et corrigées par l'approche de Shanken sont très similaires pour tous les modèles, 
avec et sans constante, du tableau 10. Cependant, la mesure obtenue par le GMM est beaucoup 
plus grande, ce impliquerait que l’approche de Fama-Macbeth et Shanken sous-estime la volatilité 
des erreurs d’évaluation.  
Pour ce qui est de la vue d’ensemble des statistiques t, les méthodes d’estimation ne semblent pas 
influencer significativement l’inférence pour ce qui est de la constante et de la prime de risque de 
marché λrm. On peut toutefois remarquer que la statistique t obtenue par GMM est majoritairement 
plus faible sans constante et plus forte avec constante pour la prime de marché λrm. L’impact est 
plus important et significatif pour les primes des facteurs d’anomalie empirique 
λSMB, λHML et λMOM. Pour ces estimateurs, les statistiques t obtenues par GMM sont 
majoritairement significativement plus faibles, notamment pour le modèle de Carhart sans 
constante (10A9), dont la statistique t de l’estimateur λHML est significative au niveau de confiance 
de 95% avec l’approche de Fama-Macbeth (2,1947) et Shanken (2,1525), mais non significative 
avec l’approche du GMM (1,6086).  
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Toujours d’un point de vue global, il est possible de remarquer que l’ajout d’une constante 
améliore grandement les mesures de R2 et R2 ajusté. D’ailleurs, les statistiques t de la constante 
sont particulièrement significative, soit toujours au niveau de confiance de 99%. Cependant, les 
estimateurs de la constante sont particulièrement élevés, notamment une prime de 1,3599% 
mensuelle dans le cas du CAPM (10B1), de 1,6461% pour le modèle de Fama et French (10B7) et 
de 1,4237% pour le modèle de Carhart (10B9). Puisque nous utilisons des rendements 
excédentaires, l’interprétation d’une constante d’une telle ampleur est au mieux paradoxale, 
puisque ces résultats impliqueraient une prime excédentaire pour le portefeuille bêta zéro de plus 
de 1% par mois sur le taux sans risque. De plus, l’ajout d’une constante influence significativement 
l’estimateur de la prime de risque du marché λrm, celle-ci reste significative, mais change de signe. 
Par exemple, la prime de marché du CAPM sans constante (10A1) est de 0,6288% et s’inverse à -
0,6352% lorsque l’on ajoute la constante. Ces phénomènes pourraient être expliqués par la faible 
variation des bêtas de marché 𝛽𝑚. Selon Ahn, Gadarowski et Perez (2013) la faible variation des 
bêtas de l’équation (127) pourrait biaiser les estimateurs des primes et diminuer drastiquement la 
puissance des tests d’inférence sur la constante (rejet de l’hypothèse nulle lorsque l’hypothèse 
alternative est vraie). En utilisant une mesure d’invariabilité des bêtas proposée par les auteurs68, 
nous remarquons qu’il y a un manque de variabilité significatif pour les bêtas de marché 𝛽𝑚. Ainsi, 
un problème de multicolinéarité entre les bêtas de marché 𝛽𝑚 et la constante expliquerait les 
résultats contre-intuitifs obtenus par rapport à la constante et à la prime de marché. Cette 
observation est d’ailleurs soulignée dans les travaux de Jagannathan et Wang (1996, 2007). Ainsi, 
les résultats obtenus dans ce chapitre concernant l’évaluation avec constante de l’équation (127) 
doivent être considérés avec réserve. 
À titre de rappel, l’hypothèse 1a) concernant le CAPM traditionnel implique que seule la prime 
λrm est significative (i) et qu’elle est positive (ii). Lorsque le CAPM est testé seul (10A1), avec le 
facteur SMB (10A3), avec le facteur HML (10A5)69 et sous la forme du modèle de Fama et French 
                                                          
68 La mesure VB de l’invariabilité des bêtas est calculée selon l’expression suivante : 𝑉𝐵 = 𝑁?̅?2/∑ 𝛽𝑖
2𝑁
𝑖=1 . 𝛽𝑖 est le 
bêta du portefeuille i, ?̅? la moyenne des bêtas et N le nombre de portefeuilles. Cette mesure se retrouve toujours dans 
un intervalle de 0 à 1, VB= 1 signifiant un bêta constant sur tous les portefeuilles i. Ahn, Gadarowski et Perez (2013) 
stipule qu’une mesure 𝑉𝐵 ≥ 0.93 est signe d’un problème d’invariabilité. La mesure VB  pour le bêta de marché βm 
est ≥ 0.93 pour tous les modèles incorporant le facteur de marché dans ce mémoire. 
  
69 La prime 𝜆𝐻𝑀𝐿 est significative au seuil de 10% seulement pour les mesures de Fama-Macbeth et Shanken. 
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(10A7), l’hypothèse 1a) n’est pas rejeté, la prime étant significative, positive et relativement près 
de la moyenne du rendement de marché (0,5364%), les facteurs d’anomalie empirique perdant leur 
pouvoir explicatif en présence du facteur de marché. De plus, l’ajout d’un facteur d’anomalie 
empirique ne semble pas améliorer les mesures de performance, que ce soit par rapport aux 
mesures de Wald ou aux R2 ajustés, à l’exception du modèle de Fama et French (10A7).  
Ces derniers résultats par rapport au modèle de Fama et French (10A7) peuvent être expliqués par 
l’inclusion des 25 portefeuilles classés par taille et momentum et des 30 portefeuilles classés par 
industrie. En effet, les résultats présentés au tableau (15A7) de l’annexe C concordent avec les 
résultats obtenus dans l’étude de Fama et French (1993), soit que le modèle à trois facteurs 
performe mieux que le CAPM inconditionnel. Cependant, les résultats présentés au tableau (20A7) 
et au tableau (25A7) concordent avec les travaux de Fama et French (1996) et Fama et French 
(1997) respectivement sur la faible performance du modèle à trois facteurs par rapport à l’effet de 
momentum et des portefeuilles classés par industrie. 
Les résultats par rapport au CAPM changent significativement lorsque l’on ajoute une constante. 
En effet, l’ajout de la constante améliore la performance du CAPM (10B1), le R2 ajusté passant de 
-54,97% à 17,53%, et la statistique Wald de 1155,82 à 816,40. Par contre, comme mentionné plus 
haut, la prime de risque devient négative, rejetant ainsi le point (ii) de la prime positive de 
l’hypothèse 1 a). Les facteurs d’anomalie empirique restent non-significatifs lorsqu’ils sont ajoutés 
individuellement au CAPM en présence d’une constante, mais l’ajout du facteur SMB (10B3) 
améliore la mesure du R2 ajustés significativement (17,53% à 32,18%). 
Du point de vue de la performance, l’ajout des facteurs de Carhart au CAPM améliore 
significativement les mesures de R2 ajustés et de Wald. Cette amélioration des mesures de 
performance est d’ailleurs observable lorsque l’on ajoute une constante, le R2 ajusté passant de 
17,53% à 53,36%. À titre de rappel, l’hypothèse 1b) relatif au modèle de Carhart (1997) implique 
que seules les primes λrm , λSMB, λHML 𝑒𝑡 λMOM sont significatives (i) et quelles sont positives (ii). 
Les résultats sur l’ensemble des portefeuilles semblent supporter partiellement le modèle à quatre 
facteurs de Carhart (10A9), deux facteurs sur quatre (λrm, λMOM) sont significatifs au seuil de 1% 
et ont une prime positive (0,6038%, 0,6767% respectivement). Par contre, l’estimateur de la prime 
de l’effet de taille λSMB est négatif en présence du facteur de momentum (-0,0059%) et a des 
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statistiques t très faible, tandis que l’estimateur de la prime de l’effet du ratio BE/ME est positif 
(0,3899%), mais seulement significatif au seuil de 5% pour l’approche de Fama-Macbeth et 
Shanken (2,1947 et 2,1525 respectivement). Comme dans le cas des résultats du CAPM, l’ajout 
d’une constante influence l’estimateur 𝜆𝑟𝑚, mais influence également significativement les 
estimateurs 𝜆𝑆𝑀𝐵  et 𝜆𝐻𝑀𝐿 , inversant notamment la valeur de l’estimateur λSMB et réduisant la 
valeur et la signification statistique du 𝜆𝐻𝑀𝐿. L’estimateur de l’effet de momentum λMOM est 
particulièrement robuste à la présence d’une constante, autant en terme de valeur qu’en terme de 
signification statistique. Les résultats présentés aux annexes C, D et E par regroupement spécifique 
sont plus mitigés. Le modèle de Carhart (1997) surperforme le CAPM dans les regroupements 
classés par anomalie (15A9, 15B9, 20A9, 20B9), atteignant des mesures de R2 ajusté de plus de 
84% pour les portefeuilles, sans et avec constante. Par contre, le modèle obtient des résultats 
particulièrement faibles lorsqu’il est confronté aux portefeuilles classés par industrie (25A9, 
25B9). Plus spécifiquement l’ajout des facteurs de Carhart n’améliore pas la capacité du CAPM à 
expliquer la variation des rendements moyens lorsque la constante est ajoutée (25B1, 25B9), les 
mesures de R2 ajusté passant de (1,08% à -8,93%). Finalement, il est possible de remarquer que la 
signification statistique de λMOM est robuste face aux portefeuilles classés par anomalies sans 
constante (15A9, 20A9], mais perd de sa force en présence des portefeuilles classés par industrie 
(25A9) et en présence d’une constante (15B9, 25B9), à l’exception des portefeuilles classés par 
taille et par momentum (20B9).  
Sommairement, les résultats présentés au tableau 10 supportent en partie le modèle de Carhart 
(1997), le facteur de l’effet de momentum étant particulièrement robuste aux divers portefeuilles 
et aux facteurs de Fama et French (1993). Or, la performance du modèle de Carhart (1997) est plus 
mitigée en présence des portefeuilles par industrie, selon le tableau 25 de l’annexe E. Sur 
l’ensemble des portefeuilles, le facteur de marché est fortement significatif et robuste face aux 
différents facteurs d’anomalie empirique, mais fortement influencé par l’ajout d’une constante en 
raison de la faible variabilité des bêtas des portefeuilles. Globalement, nos résultats rejettent le 
CAPM lorsque le modèle est testé en présence du facteur de momentum, mais non en présence des 
facteurs d’anomalie empirique de Fama et French (1993). Finalement, l’approche du GMM 
comparativement à l’approche de Fama-Macbeth produit des statistiques t et des mesures de Wald 
plus faibles pour les facteurs d’anomalie empirique de Fama et French.
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Tableau 10 : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (tous les portefeuilles) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles d’évaluation traditionnels et à facteurs empiriques selon l’équation (127). Les 
bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon 
l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements 
excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, 25 portefeuilles classés par taille et par momentum et 30 portefeuilles classés 
par industrie (total de 85). Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1976), leur statistique t corrigée par 
l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés 
sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et 
statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                   
1.CAPM                   
Estimateur     0,6288%         -54,97% -54,97% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9952***         413,24 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9929***         405,56 (0,0000) 
GMM t-stats     2,9168***         1155,82 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur       0,8345%       -95,25% -95,25% 
Fama-Macbeth t-stats       2,9529***       417,29 (0,0000) 
Shanken t-stats       2,8757***       389,52 (0,0000) 
GMM t-stats       2,2542**       1131,90 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                   
Estimateur     0,6121% 0,1576%       -54,57% -58,59% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9738*** 0,847252       411,95 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9726*** 0,843776       404,58 (0,0000) 
GMM t-stats     2,8949*** 0,794452       1137,89 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur         -1,1726%     -181,02% -181,02% 
Fama-Macbeth t-stats         -2,6959***     414,62 (0,0000) 
Shanken t-stats         -2,5233**     358,81 (0,0000) 
GMM t-stats         -2,0000**     1295,89 (0,0000) 
5.SMB-HML                   
Estimateur      0,8100% -0,3173%     -95,45% -100,52% 
Fama-Macbeth t-stats      3,0630*** -1,4662     409,88 (0,0000) 
Shanken t-stats      2,9880*** -1,4348     383,20 (0,0000) 
GMM t-stats      2,2793** -1,1032     1158,28 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur     0,5666%  0,2792%     -42,77% -46,48% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7262***  1,7102*     400,91 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7233***  1,6998*     387,62 (0,0000) 
GMM t-stats     2,6652***  1,3546     1117,97 (0,0000) 
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Tableau 10 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (tous les portefeuilles) 
   
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.FFMODEL                   
Estimateur     0,5698% 0,0187% 0,2824%     -42,78% -48,41% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7929*** 0,0922 1,5729     399,24 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7916*** 0,0913 1,5602     385,80 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7144*** 0,0855 1,3127     1104,50 (0,0000) 
8.MOM                   
Estimateur           -1,1398%   -196,86% -196,86% 
Fama-Macbeth t-stats           -2,2941**   407,91 (0,0000) 
Shanken t-stats           -2,2322**   382,48 (0,0000) 
GMM t-stats           -1,9181*   1240,58 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur     0,6038% -0,0059% 0,3899% 0,6767%   1,60% -3,65% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9611*** -0,0290 2,1947** 3,3568***   377,61 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9578*** -0,0284 2,1525** 3,3469***   347,58 (0,0000) 
GMM t-stats     2,8089*** -0,0199 1,6086 3,1685***   866,39 (0,0000) 
Section B. Avec constante          
1.CAPM                   
Estimateur   1,3599% -0,6352%         18,57% 17,53% 
Fama-Macbeth t-stats   6,6152*** -2,1513**         326,67 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,5523*** -2,1403**         320,49 (0,0000) 
GMM t-stats   6,4753*** -2,2180**         816,40 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur   0,6954%  0,0060%       0,01% -1,28% 
Fama-Macbeth t-stats   3,8736***  0,0320       330,91 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,8736***  0,0320       330,91 (0,0000) 
GMM t-stats   3,7718***  0,0307       778,57 (0,0000) 
3.CAPM-SMB          
Estimateur   1,5939% -0,9843% 0,2481%       33,90% 32,18% 
Fama-Macbeth t-stats   8,4180*** -3,6362*** 1,3399       321,50 (0,0000) 
Shanken t-stats   8,1560*** -3,5843*** 1,3207       301,80 (0,0000) 
GMM t-stats   7,5064*** -3,7777*** 0,9779       670,18 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur   0,7976%     0,3107%     8,31% 7,13% 
Fama-Macbeth t-stats   3,8949***     1,8519*     325,38 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,8738***    1,8480*     321,87 (0,0000) 
GMM t-stats   3,7304***    1,6248     801,62 (0,0000) 
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Tableau 10 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (tous les portefeuilles) 
   
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5.SMB-HML                   
Estimateur   0,7730%  -0,0352% 0,3090%     8,52% 6,14% 
Fama-Macbeth t-stats   4,3692***  -0,1819 1,8142*     322,16 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,3455***  -0,1814 1,8102*     318,67 (0,0000) 
GMM t-stats   4,1565***  -0,1809 1,6054     738,59 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur   1,3205% -0,6117%  0,2021%     19,08% 16,98% 
Fama-Macbeth t-stats   6,1664*** -2,0222**  1,2388     322,69 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,1094*** -2,0117**  1,2347     316,75 (0,0000) 
GMM t-stats   6,1224*** -2,0992**  1,0320     801,87 (0,0000) 
7.FFMODEL                   
Estimateur   1,6461% -1,0280% 0,2793% 0,0545%     34,32% 31,73% 
Fama-Macbeth t-stats   8,2870*** -3,6316*** 1,3612 0,2980     317,28 (0,0000) 
Shanken t-stats   7,9966*** -3,5670*** 1,3344 0,2927     295,44 (0,0000) 
GMM t-stats   8,0902*** -4,0350*** 0,9503 0,2153     676,69 (0,0000) 
8.MOM                   
Estimateur   0,8578%      0,6338%   28,82% 27,91% 
Fama-Macbeth t-stats   4,2067***      3,0783***   320,51 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,1641***      3,0750***   314,05 (0,0000) 
GMM t-stats   4,2769***      2,7309***   810,09 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur   1,4237% -0,7879% 0,2266% 0,1619% 0,6037%   55,72% 53,36% 
Fama-Macbeth t-stats   7,1759*** -2,7906*** 1,1083 0,8974 2,9887***   302,64 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,9596*** -2,7483*** 1,0897 0,8843 2,9819***   284,68 (0,0000) 
GMM t-stats   7,0304*** -2,9880*** 0,9627 0,8128 2,7353***   642,47 (0,0000) 
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6.2. Modèles à moments supérieurs  
 
Les résultats pour l’évaluation en coupe transversale des modèles à moments supérieurs sur 
l’ensemble des 85 portefeuilles sont présentés au tableau 12. Plus spécifiquement, les modèles 
présentés dans cette section sont numérotés selon l’ordre suivant : 1) Le facteur d’asymétrie , 2) le 
CAPM à trois moments selon Kraus et Litzenberger (1976), 3) le facteur de kurtosis, 4) le facteur 
d’asymétrie et de kurtosis, 5) le CAPM augmenté du facteur de kurtosis, 6) le CAPM à quatre 
moments , 7) le CAPM à quatre moments augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Fama 
et French (1993) et 8) le CAPM à quatre moments augmenté des facteurs d’anomalie empirique 
de Carhart (1997). 
Globalement, l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement près de zéro est 
rejetée au niveau de confiance de 99% pour l’ensemble des modèles du tableau 11. Similairement 
à la section précédente, les statistiques de Wald obtenues par la méthode de Fama-Macbeth et 
corrigées par Shanken sont très similaires pour tous les modèles, avec et sans constante. L’impact 
du correctif de Shanken sur les statistiques t des estimateurs des primes des moments supérieurs 
est marginal, la différence étant plus prononcée pour les statistiques t obtenues par GMM, ceux-ci 
étant majoritairement les plus faibles pour l’ensemble des catégories de statistiques t. 
À titre de rappel, l’hypothèse 1c) concernant le CAPM à moments supérieurs implique que seules 
les primes λrm, λSkew 𝑒𝑡 λKurtosis sont significatives (i), que les primes λrm 𝑒𝑡 λKurtosis sont 
positives (ii). La dernière sous-hypothèse (iii) dépend du signe de l’asymétrie du facteur de marché, 
qui est présenté au tableau 8 de la section 5.2. Puisque l’asymétrie du facteur de marché pour la 
période à l’étude est de -0,5582, l’hypothèse c) n’est pas rejetée si la prime λSkew est positive et 
significative. Les résultats du tableau 11 supportent plutôt la forme à trois moments (11A2), 
l’estimateur λKurtosis étant non seulement négatif (-0,0017%), mais non significatif (stat-t du 
GMM de -0.2303) lorsque le CAPM à quatre moments est testé (11A6). De plus, les mesures de 
performances sont supérieures pour le CAPM à trois moments, le R2 ajusté passant de -44,32% à 
-46,15% lorsque le facteur du kurtosis est inclus. Le facteur d’asymétrie perd de son pouvoir 
explicatif en présence du facteur du kurtosis (stat-t du GMM de 1.5471), ce phénomène pourait 
être lié à la forte corrélation entre ces deux facteurs (-0.6184). Lorsque la constante n’est pas 
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contrainte (11B6), la prime de l’asymétrie perd de son pouvoir explicatif et devient négative et la 
prime du kurtosis devient négative et significative au niveau de confiance de 99%. Ces résultats 
sont contre-intuitifs aux attentes théoriques derrière l’extension du CAPM vers le troisième et 
quaitrième moment, renforçant nos inquiétudes concernant l’impact de l’invariabilité des bêtas et 
de l’ajout de la constante à l’équation (127). 
L’ajout des facteurs d’anomalie empirique de Fama et French au CAPM à quatre moments (11A7) 
améliore significativement le pouvoir explicatif du modèle à capturer la variation des rendements, 
le R2 ajusté passant de -46,15% à -29,74%. Plus spécifiquement, les statistiques t de l’estimateur 
de l’asymétrie λSkew diminuent significativement, ce qui semble être expliqué par la présence du 
facteur HML. Par contre, le facteur SMB ne semble pas être significatif, le facteur de l’asymétrie 
pourrait donc capturer une partie de la variation expliquée par l’effet de taille. De plus, les résultats 
en annexe C du tableau 25 sur les portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME supportent cette 
conclusion (16A7) et coïncide avec les conclusions de Harvey et Siddique (2000). 
L’ajout du facteur de momentum de Carhart a également un impact majeur sur le CAPM à quatre 
moments (11A8). En effet, l’estimateur de la prime de momentum est significatif au seuil de 1% 
pour toutes les approches économétriques et la performance du modèle est fortement améliorée, le 
R2 ajusté du modèle passant de -46,15% à 51,40% et la statistique de Wald passe de 1020,79 à 
685,93. L’estimateur de la prime d’asymétrie devient fortement significatif en présence du facteur 
de momentum. Ce phénomène pourrait être expliqué par le caractère asymétrique des portefeuilles 
gagnants et perdants qui sont utilisés pour former le facteur de momentum. L’intuition derrière ce 
raisonnement est que selon la théorie des préférences, l’asymétrie positive implique une prime 
négative et puisque l’asymétrie des portefeuilles perdants est plus positive que celle des  
portefeuilles gagnants, le facteur de momentum capturerait une prime conjointe ou 
complémentaire à celle de l’asymétrie. Cependant, ces résultats ne sont pas robustes pour les 
portefeuilles classés par taille et momentum (21A8) et par industrie (26A8). Dans le cas des 
portefeuilles classés par momentum, l’estimateur de la prime du kurtosis devient significatif, mais 
de signe négatif. Pour les portefeuilles par industrie, seules la prime de marché et la prime de taille 
semblent être significatives. 
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Sommairement, les résultats présentés au tableau 11 supportent davantage la forme à trois 
moments du CAPM de Litzenberger et Kraus (1976) que la forme à quatre moments. Le facteur 
d’asymétrie est peu significatif en présence des facteurs d’anomalie empirique de Fama et French 
(1993), mais devient fortement significatif en présence du facteur de momentum. Il semblerait 
donc y avoir un effet complémentaire entre le facteur d’asymétrie et le facteur de momentum. Ce 
dernier résultat n’est cependant pas robuste pour les portefeuilles classés par taille et momentum. 
Les résultats semblent supporter les conclusions de Harvey et Siddique (2000) concernant le lien 
entre le facteur d’asymétrie et le facteur de taille. Ainsi, le facteur de taille pourrait être un proxy 
pour l’effet d’asymétrie. Ce phénomène n’est cependant pas observable lorsque l’estimation est 
restreinte aux portefeuilles classés par industrie, selon les résultats du tableau 26 de l’annexe E. 
La prime de risque du marché semble être robuste à la présence des facteurs de moments supérieurs 
et à l’ajout des facteurs d’anomalie empirique. Ainsi, il semblerait que le bêta du marché est une 
mesure nécessaire pour décrire le risque systématique, mais qu’en raison de la performance et du 
pouvoir explicatif du facteur d’asymétrie et de kurtosis, elle n’est pas une mesure complète du 
risque systématique. Finalement, la robustesse du pouvoir explicatif des facteurs d’anomalie 
empirique du ratio BE/ME et du momentum implique un rejet de l’hypothèse 1c), celle-ci stipulant 
que seul les estimateurs des primes de risque du marché, d’asymétrie et de kurtosis sont 
statistiquement significatifs. 
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Tableau 11 : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus 
par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à 
l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, 
25 portefeuilles classés par taille et par momentum et 30 portefeuilles classés par industrie (total de 85). Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur 
statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimée par GMM utilisant la matrice de covariance 
Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs 
d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                     
1.SKEW                     
Estimateur       -0,1677%           -138,84% -138,84% 
Fama-Macbeth t-stats       -2,8094***           404,16 (0,0000) 
Shanken t-stats       -2,6270***           348,71 (0,0000) 
GMM t-stats       -1,6750*           1210,02 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW      
  
      
Estimateur     0,6409% 0,0712%           -40,67% -44,32% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0545*** 2,7042***           384,86 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,0464*** 2,6599***           360,85 (0,0000) 
GMM t-stats     3,0271*** 2,8345***           1024,83 (0,0000) 
3.KURT              
Estimateur         0,0160%         -81,33% -81,33% 
Fama-Macbeth t-stats         2,9331***         418,33 (0,0000) 
Shanken t-stats         2,8952***         401,07 (0,0000) 
GMM t-stats         2,3474**         1173,30 (0,0000) 
4. SKEW-KURT              
Estimateur       0,1043% 0,0097%         -48,09% -51,94% 
Fama-Macbeth t-stats       3,4826*** 1,9952**         397,09 (0,0000) 
Shanken t-stats       3,2967*** 1,9060*         334,37 (0,0000) 
GMM t-stats       3,5702*** 2,1653**         919,74 (0,0000) 
5. CAPM-KURT              
Estimateur     0,6434%   -0,0054%         -42,11% -45,80% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0648***   -1,1694         387,95 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,0572***   -1,1532         365,59 (0,0000) 
GMM t-stats     2,9804***   -0,9980         1109,23 (0,0000) 
6. KLMODEL              
Estimateur     0,6415% 0,0673% -0,0017%         -40,60% -46,15% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0538*** 1,7154* -0,2605         383,56 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,0459*** 1,6749* -0,2546         360,80 (0,0000) 
GMM t-stats     3,0081*** 1,5471 -0,2303         1020,79 (0,0000) 
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Tableau 11 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.KLMODEL-FFMODEL                     
Estimateur     0,5641% 0,0641% -0,0074% -0,0571% 0,3480%     -21,52% -29,74% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7780*** 1,8990* -1,2655 -0,2984 2,0780**     362,94 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7755*** 1,8350* -1,2251 -0,2913 2,0381**     329,51 (0,0000) 
GMM t-stats     2,6609*** 1,4863 -1,1662 -0,2651 1,6836*     1036,70 (0,0000) 
8. KLMODEL-CAMODEL              
Estimateur     0,5914% 0,1316% -0,0096% -0,0998% 0,4965% 0,7379%   55,09% 51,40% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9132*** 3,8664*** -1,6631* -0,5232 3,0172*** 3,6914***   327,70 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9063*** 3,5349*** -1,5292 -0,4914 2,8735*** 3,6647***   256,23 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7340*** 2,9443*** -1,2929 -0,3212 2,0522** 3,5662***   685,93 (0,0000) 
Section B. Avec constante            
1.SKEW                     
Estimateur   0,9053%  0,0647%           11,66% 10,53% 
Fama-Macbeth t-stats   5,3464***  2,1976**           319,83 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,2843***   2,1820**           312,45 (0,0000) 
GMM t-stats   5,6725***   2,5939***           841,66 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW            
Estimateur  1,3228% -0,5988% 0,0292%           18,90% 16,79% 
Fama-Macbeth t-stats  5,6471*** -1,9050* 1,0498           318,74 (0,0000) 
Shanken t-stats  5,5960*** -1,8947* 1,0445           313,00 (0,0000) 
GMM t-stats  5,3310*** -1,8773* 1,0949           803,36 (0,0000) 
3.KURT            
Estimateur  1,2156%     -0,0132%         20,84% 19,83% 
Fama-Macbeth t-stats  8,2390***     -2,6626***         318,16 (0,0000) 
Shanken t-stats  8,1213***     -2,6423***         309,13 (0,0000) 
GMM t-stats  7,8706***     -2,3855**         813,82 (0,0000) 
4. SKEW-KURT            
Estimateur  1,5411%   -0,0255% -0,0171%         27,01% 25,11% 
Fama-Macbeth t-stats  7,7080***   -0,7269 -2,9567***         317,48 (0,0000) 
Shanken t-stats  7,3061***   -0,6990 -2,8526***         285,24 (0,0000) 
GMM t-stats  5,9444***   -0,5728 -2,3330**         752,93 (0,0000) 
5. CAPM-KURT            
Estimateur  1,2977% -0,5705% -0,0118%           21,40% 19,36% 
Fama-Macbeth t-stats  5,7487*** -1,8413* -2,6086***           318,02 (0,0000) 
Shanken t-stats  5,6786*** -1,8282* -2,5945***           310,31 (0,0000) 
GMM t-stats  5,5007*** -1,8228* -2,7567***           778,92 (0,0000) 
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Tableau 11 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
6. KLMODEL              
Estimateur   1,5044% -0,7598% -0,0359% -0,0206%         27,98% 25,14% 
Fama-Macbeth t-stats   6,8987*** -2,5109** -0,9008 -3,1386***         317,48 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,3576*** -2,3952** -0,8441 -2,9522***         269,63 (0,0000) 
GMM t-stats   5,2128*** -2,1798** -0,6891 -2,7655***         703,93 (0,0000) 
7.KLMODEL-FFMODEL     
  
      
Estimateur   1,6299% -0,9909% -0,0080% -0,0190% 0,2056% 0,1308%     38,05% 33,87% 
Fama-Macbeth t-stats   6,6259*** -3,1587*** -0,2143 -3,0871*** 1,0592 0,7589     303,91 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,2494*** -3,0493*** -0,2049 -2,9615*** 1,0279 0,7397     270,35 (0,0000) 
GMM t-stats   5,4103*** -2,9425*** -0,1470 -2,8138*** 0,8694 0,6115     591,98 (0,0000) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur   0,9446% -0,3168% 0,0725% -0,0158% 0,0634% 0,3325% 0,6820%   70,16% 67,71% 
Fama-Macbeth t-stats   3,6319*** -0,9793 1,8177* -2,5010** 0,3323 1,9908** 3,3985***   281,27 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,4524*** -0,9488 1,7461* -2,4111** 0,3241 1,9510* 3,3878***   254,15 (0,0000) 
GMM t-stats   3,3466*** -0,9945 1,4552 -2,2685** 0,2816 1,7336* 3,1445***   536,97 (0,0000) 
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6.3. Modèles conditionnels  
 
Les résultats pour l’évaluation en coupe transversale des modèles conditionnels sur l’ensemble des 
85 portefeuilles sont présentés au tableau 12. Plus spécifiquement, les modèles présentés dans cette 
section sont numérotés selon l’ordre suivant : 1) Le facteur du capital humain, 2) le CAPM 
augmenté du facteur de capital humain, 3) le facteur de la prime de défaut, 4) le facteur de capital 
humain et le facteur de défaut, 5) le CAPM augmenté du facteur de défaut, 6) le modèle PL de 
Jagannathan et Wang (1996), 7) le modèle PL augmenté des facteurs d’anomalie empirique de 
Fama et French (1993), 8) le modèle PL augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Carhart 
(1997), 9) le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) avec alpha inconditionnel, 10) le 
CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) avec bêta inconditionnel, 11) le CAPM 
conditionnel de Ferson et Harvey (1999), 12) le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) 
augmenté des facteurs RPREM et RLABOR, 13) le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey 
(1999) augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Fama et French (1993) et 14) le CAPM 
conditionnel de Ferson et Harvey (1999) augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Carhart 
(1997). 
Globalement, l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement près de zéro est 
rejetée au niveau de confiance de 99% pour l’ensemble des modèles du tableau 12. Cependant, il 
est possible de remarquer une différence prononcée entre les trois mesures de Wald. En effet, 
l’ordre croissant des mesures de Wald peut être attribué dans le tableau 12 selon l’ordre suivant : 
Shanken, Fama-Macbeth et GMM. Ce phénomène coïncide avec un impact plus prononcé du 
correctif de Shanken sur les statistiques t des facteurs des modèles conditionnels qui ne 
proviennent pas de portefeuilles réplicateurs de Carhart (1997). En effet, comparativement aux 
facteurs de risque du tableau 10, le correctif de Shanken réduit significativement les statistiques t 
de Fama-Macbeth. Il est possible que ce phénomène soit expliqué par la faible variation des 
facteurs macroéconomiques relativement aux facteurs empiriques, ce qui est indirectement 
observable au tableau descriptif 8 de la section 5.2. De plus, ces résultats concordent avec les 
travaux de Kan, Robotti et Shanken (2013). Ces auteurs observent un effet similaire lors de tests 
empiriques sur le modèle Jagannathan et Wang (1996) et sur des facteurs de consommation. 
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À titre de rappel, l’hypothèse 1d) concernant le modèle PL de Jagannathan et Wang (1996) 
implique que seules les primes λrm, λPrem 𝑒𝑡 λLabor sont significatives (i) et qu’elles sont positives 
(ii). Les résultats présentés au tableau 12 pour l’estimation du modèle PL sans constante (12A6) 
ne rejettent pas l’hypothèse 1d), les estimateurs des primes étant tous significatifs au seuil de 10% 
et positives. Plus spécifiquement, les primes λrm, λPrem 𝑒𝑡 λLabor sont estimées à 0,5631%, 
0,2824% et 0,2678% respectivement. Du point de vue de la performance, le modèle PL semble 
être supérieur pour capturer la variabilité des rendements moyens et limiter l’ampleur des erreurs 
d’évaluation comparativement au CAPM inconditionnel, le R2 ajusté passant de -54,97% à -
40,55% et la statistique de Wald du GMM passant de 1155,82 à 709,09. Ces résultats ne sont que 
partiellement robustes à la présence d’une constante, l’estimateur λrm devenant négatif et 
l’estimateur λPrem perdant son pouvoir explicatif selon la statistique t du GMM. Encore une fois, 
selon Ahn, Gadarowski et Perez (2013) et considérant les résultats aux tests d’invariabilité des 
bêtas, il faut apporter un bémol aux résultats obtenus avec l’ajout d’une constante. Par rapport aux 
résultats spécifiques sur les trois regroupements de portefeuilles, le facteur du capital humain perd 
de son pouvoir explicatif lorsqu’il est confronté aux portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME 
(17A6) mais semble plus significatif que le facteur de défaut pour les portefeuilles classés par taille 
et momentum (22A6) et les portefeuilles classés par industrie (27A6). 
En comparant la performance du modèle de Fama et French (10A7) au modèle PL (12A6), il est 
possible de remarquer que la performance du modèle PL en terme de R2 ajusté et de la mesure de 
Wald est supérieure. Ce résultat est d’ailleurs robuste à l’ajout de la constante, aux types de 
regroupements de portefeuilles présentés en annexe et coïncide avec les résultats de Jagannathan 
et Wang (1996). Cependant, lorsque le modèle PL est confronté aux facteurs empiriques de Fama 
et French (12A7), on remarque une augmentation de la performance générale en terme de R2 ajusté 
(-40,55% à -24,12%) et de la mesure de Wald (709,09 à 443,75). Cette augmentation de la 
performance semble être liée à la présence du facteur HML qui est significatif au niveau de 
confiance de 90% selon l’approche du GMM. Par contre, les estimateurs du modèle PL restent 
fortement significatifs et positifs. Il semblerait donc que l’effet du ratio BE/ME n’est pas 
totalement capturé par le modèle PL. Les résultats spécifiques aux 25 portefeuilles de taille et de 
ratio BE/ME de l’annexe C supportent ces observations (17A7), les mesures de performances (R2 
ajusté et Wald) étant particulièrement améliorées par la présence des facteurs d’anomalie 
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empirique. En ajoutant le facteur du momentum à l’ensemble de ces facteurs (12A8), il est possible 
de remarquer une amélioration dans le pouvoir explicatif du modèle. En effet, la valeur du R2 
ajusté passe de -24,12% à 39,29%. Cette amélioration est toutefois plus modeste lorsque les 
portefeuilles sont analysés par regroupement et lorsque la constante est ajoutée. L’estimateur de la 
prime de momentum est fortement significatif, toutes les statistiques t étant supérieures à 3,4 pour 
une estimation sur l’ensemble des portefeuilles (12A8). Ce résultat n’est cependant pas robuste en 
présence d’une constante, ne coïncidant qu’avec les résultats pour les 25 portefeuilles classés par 
taille et momentum (22A8, 22B8). On remarque cependant que la prime de l’effet du ratio BE/ME 
et la prime du capital humain perdent de leur pouvoir explicatif en présence du facteur de 
momentum.  
À titre de rappel, l’hypothèse 1e) concernant le CAPM conditionnel selon l’approche de Ferson et 
Harvey (1999), implique que seules les primes λrm, λZss, λZsl, λZssrm 𝑒𝑡 λZslrm sont significatives 
(i). Les résultats présentés au tableau 12 inclus la version avec alpha inconditionnel (12A9), avec 
bêta inconditionnel (12A10) et le CAPM conditionnel avec alpha et bêta conditionnel (12A11). 
Du point de vue de la performance, le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (12A11) semble 
être légèrement supérieur à sa version inconditionnelle (10A1), la valeur du R2 ajusté passant de   
-56,95% à -47,29% et la mesure de Wald du GMM passant de 1155,82 à 1045,20. Ce résultat 
pourrait être expliqué par une forte amélioration observée sur les portefeuilles classés par 
anomalies (17A11, 22A11), mais une faible détérioration sur les portefeuilles classés par industrie 
(27A11). De plus, il semble que la majorité de l’amélioration est expliquée par le conditionnement 
des alphas et non par le conditionnement des bêtas. En effet, seuls l’estimateur de la prime de 
marché 𝜆𝑟𝑚 et l’estimateur de la pente à long terme de la structure à terme 𝜆𝑍𝑠𝑙 sont significatifs 
(0,6168% et 0,3274%). Ce résultat semble robuste à la présence d’une constante (12B11). 
Cependant, les mesures de performance entre les trois formes du CAPM conditionnel de Ferson et 
Harvey (1999) sont similaires entre-elles, à l’exception des résultats pour les 25 portefeuilles 
classés par taille et par ratio BE/ME dont la performance du modèle avec alpha conditionnel 
seulement est particulièrement plus faible (17A10).  
Les observations sur la comparaison entre le CAPM inconditionnel et conditionnel de Ferson et 
Harvey (1999) s’appliquent également lorsque l’on inclut les facteurs d’anomalie empirique de 
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Fama et French (1993). Ainsi, la faible amélioration de la performance pour l’ensemble des 
portefeuilles semble être expliquée par l’amélioration importante de la performance des 
portefeuilles classés par anomalies (17A11, 22A11) contrebalancée par une forte détérioration sur 
les portefeuilles classés par industrie (27A11). Lorsque les facteurs SMB et HML sont ajoutés au 
CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (12A13), la signification statistique des estimateurs de 
la structure à terme augmente fortement, ce qui pourrait être lié à la forte corrélation entre les deux 
variables instrumentales (-0,7364). L’ajout des facteurs d’anomalie empirique améliore 
significativement les mesures de performance, le R2 ajusté passant de -47,29% à 7,41% et la 
mesure de Wald du GMM passant de 1045,20 à 489,22. L’ajout du facteur HML semble être 
l’élément responsable de cette amélioration. En effet, en analysant les résultats spécifiques aux 
regroupements de portefeuilles, il est possible de voir que l’amélioration provient principalement 
des portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME (17A13) et par industrie (27A13). Pour ces 
regroupements, l’estimateur 𝜆𝐻𝑀𝐿 est significatif, l’effet de ratio BE/ME ne serait donc pas capturé 
totalement par le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999). Lorsque l’on ajoute le facteur 
de momentum, il est possible d’observer une amélioration globale de la performance, mais cette 
amélioration est principalement liée aux 25 portefeuilles classés par taille et par momentum 
(22A14). Le facteur de momentum est toutefois fortement signicatif, les mesures des statistiques t 
étant toutes supérieures à 4. L’ensemble de ces résultats sur les facteurs d’anomalie empirique 
semble invalider la capacité du CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999) à capturer les 
anomalies empiriques.  
Si l’on compare les deux versions du CAPM conditionnel, soit le modèle PL (12A6) et le modèle 
de Ferson et Harvey (12A11), on remarque que la performance des deux modèles est similaire. 
Plus spécifiquement, le modèle de Ferson et Harvey (1999) semble mieux capturer les anomalies 
empiriques selon les résultats en annexe (17A11, 22A11), mais sa performance décline en présence 
des portefeuilles classés par industrie (27A11), ce qui explique une performance globale similaire. 
Lorsque l’on combine les facteurs des deux modèles, on remarque que les facteurs de capital 
humain et de la prime de défaut du modèle PL restent significatifs au niveau de confiance de 95% 
ainsi que la variable de la pente long terme de la structure à terme, mais au niveau de confiance de 
90%. Lorsque l’on ajoute la constante, l’estimateur de la prime de défaut perd de sa signification 
statistique. Les mesures de performance de cette combinaison de facteurs rivalisent les modèles 
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empiriques (12A7, 12A8), plus particulièrement face aux rendements des portefeuilles classés par 
industrie (27A12). Ces résultats supporteraient donc l’inclusion du capital humain au CAPM 
conditionnel selon l’approche de Ferson et Harvey (1999). 
Sommairement, les résultats empiriques du tableau 12 supportent partiellement les modèles 
conditionnels comparativement aux modèles traditionnels et à facteurs d’anomalie empirique. Les 
conditionnels performent mieux que la forme traditionnel du CAPM et rivalisent avec le modèle à 
trois facteurs de Fama et French (1993). Ceci n’est cependant pas le cas pour le modèle de Carhart 
(1997), le facteur de momentum étant particulièrement robuste à la présence des facteurs du 
modèle PL et du modèle du CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999), rejetant ainsi 
l’hypothèse 1d) et 1e). L’omission du capital humain au portefeuille de marché influence 
négativement la performance des modèles à capturer les variations des rendements des 
portefeuilles classés par industrie. Il faut cependant souligner que l’analyse du pouvoir explicatif 
des facteurs du modèle de Ferson et Harvey (1999) est limitée. En effet, l’inférence statistique des 
facteurs d’alpha et bêta conditionnel  est succeptible d’être biaisée en raison de la forte corrélation 
entre ces facteurs, et donc d’un problème de multicolinéarité. Par rapport aux mesures d’inférence, 
les mesures ajustées par le correctif de Shanken semblent être sensible à la présence de facteurs 
dont le ratio écart-type/moyenne est faible, notamment pour les variables instrumentales.  
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Tableau 12 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, 25 portefeuilles classés par taille et par momentum et 30 portefeuilles classés par industrie (total de 85). Ce tableau présente les estimateurs de primes de 
risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques 
R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * 
représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                               
1.RLABOR                               
Estimateur      -0,4729%                 -182,77% -182,77% 
Fama-Macbeth t-stats      -2,7632***          419,02 (0,0000) 
Shanken t-stats      -1,7386*          164,92 (0,0000) 
GMM t-stats      -1,8503*          879,99 (0,0000) 
2.CAPM-RLABOR                               
Estimateur     0,6414%  0,1023%                 -49,70% -53,58% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0576***  1,6310          412,29 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,0459***  1,5624          375,94 (0,0000) 
GMM t-stats    2,9747***  1,3223          1158,25 (0,0000) 
3.RPREM                               
Estimateur       0,6338%                  -143,05% -143,05% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0051***           417,20 (0,0000) 
Shanken t-stats     1,7821**           145,82 (0,0000) 
GMM t-stats     1,4328           538,09 (0,0000) 
4.RLABOR-RPREM                               
Estimateur       0,6023% -0,0670%                 -144,52% -150,87% 
Fama-Macbeth t-stats     3,8075*** -0,5303          417,11 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,3351** -0,3253          155,24 (0,0000) 
GMM t-stats     2,0696** -0,2339          574,38 (0,0000) 
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Tableau 12 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
5.CAPM-RPREM                               
Estimateur     0,6100% 0,0597%                  -53,96% -57,96% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9351*** 0,7229           410,37 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9321*** 0,7119           397,20 (0,0000) 
GMM t-stats    2,9083*** 0,6083           1138,26 (0,0000) 
6.PLMODEL                               
Estimateur     0,5631% 0,2824% 0,2678%                 -35,21% -40,55% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7179*** 2,4148** 3,0201***          410,37 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,6478*** 1,7410* 2,1802**          210,13 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7157*** 1,7325* 2,3794**          709,09 (0,0000) 
7.PLMODEL-FFMODEL                               
Estimateur     0,5719% 0,4431% 0,3672%       -0,1372% 0,4484%     -16,26% -24,12% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8055*** 4,1787*** 5,1684***     -0,6940 2,6280***    395,61 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,7358*** 2,4220** 3,0149***     -0,4838 1,9346*    129,57 (0,0001) 
GMM t-stats    2,6999*** 2,4184** 2,8306***     -0,4638 1,8497*    443,75 (0,0000) 
8.PLMODEL-CAMODEL                               
Estimateur     0,5949% 0,5973% 0,1635%      -0,1323% 0,4560% 0,7393%   43,80% 39,19% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9176*** 5,6037*** 2,2598**     -0,6696 2,6716*** 3,6840***   364,63 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8417*** 3,2165*** 1,3049     -0,4634 1,9533* 3,4713***   117,13 (0,0010) 
GMM t-stats    2,7574*** 2,8557*** 1,0952     -0,3303 1,4864 3,4571***   340,50 (0,0000) 
9.FHMODEL alpha inc                               
Estimateur     0,6377%       0,0161% -0,0128%         -44,53% -50,23% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0358***     1,9141* -1,4304      405,87 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,0158***     1,7835* -1,3300      348,98 (0,0000) 
GMM t-stats    2,8206***     1,5829 -1,0665      1061,71 (0,0000) 
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Tableau 12 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
10.FHMODEL alpha cond                              
Estimateur     0,6088%   -0,3448% 0,4531%             -44,07% -49,76% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9202***   -1,8412* 2,2617*        407,83 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8910***   -1,6263 1,9924*        313,81 (0,0000) 
GMM t-stats    2,8504***   -1,5316 1,8024*        1051,11 (0,0000) 
11.FHMODEL                               
Estimateur     0,6168%   -0,2638% 0,3274% 0,0095% -0,0052%         -37,97% -47,29% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9584***   -1,4598 1,9015* 1,1897 -0,6434      399,36 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9352***   -1,3228 1,7206* 1,0794 -0,5820      323,94 (0,0000) 
GMM t-stats    2,8596***   -1,1586 1,6614* 1,0302 -0,5138      1045,20 (0,0000) 
12.FHMODEL-PLMODEL                  
Estimateur     0,5177% 0,4714% 0,3027% -0,0307% 0,4761% -0,0037% 0,0153%         -20,31% -32,01% 
Fama-Macbeth t-stats    2,5230** 4,2029*** 3,8728*** -0,1774 2,7560*** -0,4731 1,9996**      398,37 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,4216** 2,3541** 2,1791** -0,1007 1,5523 -0,2694 1,1280      122,09 (0,0003) 
GMM t-stats    2,5657** 2,1569** 2,1314** -0,0926 1,8118* -0,2978 1,2925      386,08 (0,0000) 
13.FHMODEL-FFMODEL                                
Estimateur     0,6109%   -0,7578% 0,8547% 0,0207% -0,0236% -0,2741% 0,5515%     15,61% 7,41% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0013***   -3,7859*** 4,3840*** 2,7540*** -3,4573*** -1,3694 3,2543***    377,63 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9425***   -2,2943** 2,6444*** 1,6882* -2,1054** -0,9784 2,4716**    134,00 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7425***   -2,1738** 2,5263** 1,3465 -1,5456 -0,5612 1,4784    489,22 (0,0000) 
14.FHMODEL-CAMODEL                               
Estimateur     0,6257%   -0,4304% 0,4798% -0,0091% -0,0051% -0,1970% 0,5513% 0,8551%   29,59% 21,66% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0751***   -2,0022** 2,2711** -1,3214 -0,8270 -0,9666 3,2530*** 4,3062***   358,83 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,0533***   -1,5649 1,7705* -1,0449 -0,6510 -0,8279 2,8873*** 4,2500***   215,21 (0,0000) 
GMM t-stats    2,9381***   < 1,6888* -1,0174 -0,6038 -0,4555 1,6976* 4,1807***   622,42 (0,0000) 
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Tableau 12 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section B. Avec Constante                
1.RLABOR                              
Estimateur   0,8556%   0,1752%                 14,41% 13,32% 
Fama-Macbeth t-stats   4,0502***   2,7982***          332,95 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,6797***   2,5582**          274,82 (0,0000) 
GMM t-stats   3,2797***   1,8830*          846,15 (0,0000) 
2.CAPM-RLABOR                               
Estimateur   1,4046% -0,6596% 0,1476%                  28,11% 26,24% 
Fama-Macbeth t-stats   6,8572*** -2,2341** 2,3601**           326,65 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,3538*** -2,1417** 2,1981**           280,45 (0,0000) 
GMM t-stats   6,0967*** -2,1500** 1,5554           870,48 (0,0000) 
3.RPREM                 
Estimateur   0,7205%   -0,0294%                  0,28% -1,00% 
Fama-Macbeth t-stats   3,4384***  -0,3307           332,64 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,4315***  -0,3300           331,30 (0,0000) 
GMM t-stats   3,2310***  -0,2777           838,12 (0,0000) 
4.RLABOR-RPREM                 
Estimateur   0,8097%   0,2267% 0,3140%                 24,65% 22,69% 
Fama-Macbeth t-stats   3,8684***  1,8558* 3,7287***          332,51 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,7476***  1,3273 2,6747***          167,74 (0,0000) 
GMM t-stats   3,2058***  1,3658 3,0278***          599,92 (0,0000) 
5.CAPM-RPREM                               
Estimateur   1,3577% -0,6357% 0,0054%                  18,59% 16,47% 
Fama-Macbeth t-stats   6,3839*** -2,1622** 0,0632           326,38 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,3223*** -2,1511** 0,0626           320,10 (0,0000) 
GMM t-stats   6,3215*** -2,2357** 0,0514           799,21 (0,0000) 
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Tableau 12 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6.PLMODEL                               
Estimateur   1,3770% -0,7029% 0,2395% 0,2922%                 39,36% 36,97% 
Fama-Macbeth t-stats   6,5424*** -2,4384** 1,9981** 3,3451***          326,35 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,7055*** -2,0056** 1,4473 2,4276**          168,82 (0,0000) 
GMM t-stats   5,0534*** -2,2768** 1,4845 2,5781**          565,80 (0,0000) 
7.PLMODEL-FFMODEL                  
Estimateur   1,6927% -1,0596% 0,0296% 0,1844%       0,2321% 0,1564%     46,40% 42,78% 
Fama-Macbeth t-stats   7,3107*** -3,4894*** 0,2456 2,7141***     1,1597 0,9003    317,17 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,3892*** -3,2212*** 0,2153 2,3892**     1,0753 0,8455    242,25 (0,0000) 
GMM t-stats   5,4098*** -2,8267*** 0,2147 2,3314**     0,9680 0,7493    673,76 (0,0000) 
8.PLMODEL-CAMODEL                  
Estimateur   1,0914% -0,4662% 0,2694% 0,1266%      0,1038% 0,2647% 0,6479%   60,49% 57,25% 
Fama-Macbeth t-stats   5,1510*** -1,5949 2,3331** 1,7726*     0,5148 1,5219 3,2511***   299,46 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,1742*** -1,4125 1,9009* 1,4503     0,4551 1,3741 3,2121***   196,65 (0,0000) 
GMM t-stats   5,1211*** -1,6587* 1,8876* 1,4113     0,4415 1,3280 3,0084***   521,82 (0,0000) 
9.FHMODEL alpha inc                               
Estimateur   1,4390% -0,6950%       0,0235% -0,0238%         35,78% 33,24% 
Fama-Macbeth t-stats   7,3404*** -2,3962**     2,8405*** -2,7783***      319,71 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,2780*** -2,1963**     2,4530** -2,3898**      233,86 (0,0000) 
GMM t-stats   4,9177*** -1,9821**     1,9175* -1,9111*      672,65 (0,0000) 
10.FHMODEL alpha cond                 
Estimateur   1,4761% -0,7610%   -0,3505% 0,6710%             39,98% 37,62% 
Fama-Macbeth t-stats   7,1962*** -2,5964***   -1,8737* 3,4051***        319,13 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,4721*** -2,2058**   -1,4431 2,6101***        184,53 (0,0000) 
GMM t-stats   5,0845*** -2,3188**   -1,4822 2,6436***        689,05 (0,0000) 
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Tableau 12 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
11.FHMODEL                               
Estimateur   1,5016% -0,7741%   -0,2487% 0,4794% 0,0141% -0,0123%         48,07% 44,56% 
Fama-Macbeth t-stats   7,5332*** -2,6699***   -1,3738 2,7630*** 1,7825* -1,5572      312,20 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,0695*** -2,3599**   -1,1195 2,2453** 1,4562 -1,2658      202,66 (0,0000) 
GMM t-stats   4,8574*** -2,3382**   -1,0397 2,1500** 1,3664 -1,1819      597,24 (0,0000) 
12.FHMODEL-PLMODEL                  
Estimateur   1,4487% -0,7783% 0,2963% 0,2372% -0,1615% 0,5904% -0,0001% 0,0043%         56,08% 51,81% 
Fama-Macbeth t-stats   6,9056*** -2,6706*** 2,4803** 2,9533*** -0,9488 3,4167*** -0,0166 0,5680      312,01 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,4921*** -2,0404** 1,6273 1,9458* -0,6305 2,2547** -0,0110 0,3755      132,03 (0,0000) 
GMM t-stats   4,0864*** -2,1748** 1,3736 1,8563* -0,6147 2,5199** -0,0128 0,4090      455,48 (0,0000) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur   1,4377% -0,8109%   -0,1961% 0,6012% 0,0158% -0,0137% 0,0645% 0,3190%     61,47% 57,72% 
Fama-Macbeth t-stats   7,2019*** -2,8806***   -0,9376 3,0624*** 2,1307** -2,0818** 0,3200 1,8652*    301,14 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,1683*** -2,3837**   -0,6808 2,2181** 1,5631 -1,5208 0,2610 1,5819    155,09 (0,0000) 
GMM t-stats   4,7535*** -2,5300**   -0,6454 2,0127** 1,4954 -1,3503 0,2288 1,4004    465,22 (0,0000) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   1,3614% -0,7238%   0,0324% 0,3189% -0,0075% 0,0004% 0,1074% 0,3312% 0,7076%   70,10% 66,73% 
Fama-Macbeth t-stats   6,7371*** -2,5574**   0,1472 1,5097 -1,0766 0,0587 0,5262 1,9427* 3,5784***   287,41 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,6007*** -2,3145**   0,1232 1,2614 -0,9093 0,0494 0,4718 1,7857* 3,5534***   198,63 (0,0000) 
GMM t-stats   5,3706*** -2,1328**   0,1252 1,2294 -1,0039 0,0571 0,4005 1,5569 3,2654***   454,60 (0,0000) 
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6.4. Modèles conditionnels à moments supérieurs 
 
Les résultats pour l’évaluation en coupe transversale des modèles conditionnels à moments 
supérieurs sur l’ensemble des 85 portefeuilles sont présentés au tableau 13. Plus spécifiquement, 
les modèles présentés dans cette section sont numérotés selon l’ordre suivant : 1) Le CAPM 
conditionnel à trois moments avec alpha inconditionnel, 2) le CAPM conditionnel à trois moments 
avec beta inconditionnel, 3) le CAPM conditionnel à trois moments, 4) le CAPM conditionnel à 
quatre moments avec alpha inconditionnel, 5) le CAPM conditionnel à quatre moments avec beta 
inconditionnel, 6) le CAPM conditionnel à quatre moments, 7) le CAPM conditionnel à quatre 
moments augmenté des facteurs du modèle PL, 8) le CAPM conditionnel à quatre moments 
augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Fama et French (1993) et 9) le CAPM 
conditionnel à quatre moments augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Carhart (1997). 
Globalement, l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement près de zéro est 
rejetée au seuil de signification de 1% pour l’ensemble des modèles du tableau 13. On remarque 
cependant une amélioration accrue et croissante des mesures de Wald avec le nombre de facteurs 
dans l’équation (126) est lorsque le nombre de facteur est supérieur à 8. Ce phénomène est non 
seulement robuste pour différents regroupement de portefeuille et à l’ajout d’une constante, mais 
est aussi observable pour les mesures de R2 ajusté. Il est possible que ce phénomène soit lié à une 
surmodélisation du processus générateur des rendements, tel que stipulé par Fletcher et Kihanda 
(2005). De plus, selon Ahn, Gadarowski et Perez (2013), il est possible que la présence de 
multicolinéarité entre les bêtas de l’équation (127) biaise les estimateurs et l’inférence au niveau 
des statistiques t. Des tests de multicolinéarité révèlent qu’il est plus probable que ces biais se 
retrouvent dans les résultats présentés dans cette section et la section suivante sur le CAPM-ACS 
que sur les sections précédentes. Toutefois, la taille de notre échantillon et le nombre de 
portefeuilles évalués limitent l’importance de ce biais.  
À titre de rappel, l’hypothèse 1f) concernant le CAPM conditionnel à moments supérieurs 
implique que seules les primes λrm, λSkew, λKurtosis, λZss, λZsl, λZssrm,  λZslrm, λZssS, λZslS,
λZssK  et  λZslK sont significatives (i). Il est possible de remarquer que pour les modèles 
conditionnels à moments supérieurs, l’amélioration de la performance provient du 
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conditionnement des bêtas plutôt que le conditionnement des alphas. En effet, les mesures de R2 
ajusté pour les modèles inconditionnels à moments supérieurs (11A2, 11A6) sont 
comparativement similaires à celles des modèles à moments supérieurs avec alpha conditionnel 
seulement (13A1, 13A4), mais significativement plus faibles comparativement à celles dont les 
bêtas sont conditionnés (13A2, 13A3 ,13A5, 13A6). De plus, ces résultats sont similaires d’un 
regroupement de portefeuilles à l’autre. Par rapport aux estimateurs, les estimateurs des variables 
instrumentales  λZss et λZsl perdent de leur signification statistique en présence de bêta 
conditionnel selon les résultats pour le modèle conditionnel à trois moments et à quatre moments 
(13A3, 13A6), les estimateurs des facteurs conditionnés par la variable de la pente à court terme 
 λZssrm ,  λZssS et  λZssK étant plus significatifs. 
 
Lorsque l’on ajoute les facteurs d’anomalie empirique Fama et French (1993) au modèle 
conditionnel à moments supérieur (13A8), on remarque que le facteur du ratio BE/ME est 
significatif au seuil de 10% et que les estimateurs des primes d’asymétrie et de kurtosis 
conditionnés  
 λZssS et  λZssK deviennent significatifs au niveau de confiance de 90% et au niveau de confiance 
de 99% respectivement. Il est possible que le facteur HML partage son pouvoir explicatif avec les 
mesures conditionnées des moments supérieurs, ce qui peut expliquer l’augmentation des 
statistiques t des estimateurs λZssS et  λZssK. L’ajout du facteur de momentum de Carhart (1997) 
est significatif au seuil de 1% en présence des facteurs du CAPM conditionnel à quatre moments 
(13A9), l’estimateur  λZssK perdant de son pouvoir explicatif. Par contre, l’estimateur de l’effet 
d’asymétrie  λSkew redevient significatif au niveau de confiance de 99%, ces résultats étant 
robustes à la présence d’une constante. Ce phénomène coïncide avec les résultats de la section 6.2. 
sur le modèle à quatre moments augmenté des facteurs d’anomalie empirique (11A8) et supporte 
la possibilité d’un lien entre l’effet de momentum et l’asymétrie. 
 
Lorsque l’on compare le CAPM conditionnel à quatre moments aux facteurs du modèle PL (13A7), 
on remarque que les facteurs de capital humain et de la prime de défaut ont peu de pouvoir 
explicatif, ceux-ci n’étant pas significatifs autant avec et sans constante que pour tous les types de 
regroupements. Une interprétation possible de ce résultat est que le facteur de capital humain et le 
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facteur de défaut sont des proxys pour la variabilité des moments du marché, notamment pour 
l’asymétrie conditionnelle dont l’estimateur  λZssS est significatif au niveau de confiance de 95% 
en présence des facteurs du modèle PL. Cependant, on remarque une amélioration du R2 ajusté des 
portefeuilles par industrie, la mesure passant de -83,49% à -38,62%.  
 
Sommairement, les résultats empiriques présentés au tableau 13 semblent supporter partiellement 
le conditionnement des mesures de moments supérieurs. Plus spécifiquement, la variable 
instrumentale de la pente à court terme de la structure à terme semble être la plus pertinente pour 
le conditionnement des moments du marché. Le pouvoir explicatif du facteur d’asymétrie 
conditionnel étant plus robuste pour l’ensemble des mesures conditionnées, il semblerait que 
l’effet d’asymétrie est influencé par le mouvement des cycles économiques et que cet effet se 
reflète dans l’évaluation des actifs, ce qui est également stipulé par Harvey et Siddique (2000) et 
Smith (2007). Ce résultat semble être robuste à la présence des facteurs d’anomalie empirique du 
ratio BE/ME et du momentum, mais ne capture pas totalement la portion de la variation attribuée 
à ces facteurs. Le lien entre l’asymétrie et le facteur de momentum est également observable et 
donc robuste au conditionnement des variables. L’ajout du capital humain n’améliore pas la 
performance des modèles conditionnels à moments supérieurs, à l’exception des portefeuilles 
classés par industrie. Finalement, l’hypothèse 1f) stipulant que seul les estimateurs λrm,
λSkew, λKurtosis, λZss, λZsl, λZssrm,  λZslrm, λZssS, λZslS, λZssK  et  λZslK est rejeté en raison de la 
robustesse du pouvoir explicatif des facteurs d’anomalie empirique. Ici encore nous insistons sur 
la possibilité que ces résultats soient influencés par la présence de multicolinéarité forte entre les 
facteurs de bêta conditionnel et les variables macroéconomiques. 
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Tableau 13 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques 
des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements 
excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, 25 portefeuilles classés par taille et par momentum et 30 portefeuilles classés par industrie (total de 85). Ce tableau présente les estimateurs de 
primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les 
statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques 
***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc         
  
          
    
            
Estimateur    0,6125% 0,1380% 
  
 0,0249% -0,0161% -0,0028% -0,0002%         7,21% -0,41% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9331*** 4,9028*** 
  
 2,8173*** -1,9786** -3,7966*** -0,1996         369,29 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8298*** 3,8853*** 
  
 2,0027** -1,4007 -2,7158*** -0,1413         180,62 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7578*** 2,5134** 
  
 2,0107** -1,5837 -2,3586** -0,1151         658,40 (0,0000) 
2. CAPM3MC beta inc      
  
     
    
      
Estimateur    0,6149% 0,0895%  -0,4132% 0,4352%              -30,01% -36,94% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9496*** 3,3675***  -2,2351** 2,1677**              381,96 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9183*** 3,1219***  -1,9616* 1,8967*              289,88 (0,0000) 
GMM t-stats    2,9329*** 3,2748***  -1,8129* 1,8238*              954,11 (0,0000) 
3. CAPM3MC      
  
     
    
      
Estimateur    0,6019% 0,1571%  -0,0620% 0,2387% 0,0252% -0,0135% -0,0028% -0,0002%          16,98% 7,63% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8979*** 4,6225***  -0,3188 1,4404 2,9142*** -1,7559* -3,2127*** -0,2845          357,73 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,7613*** 3,1401***  -0,1989 0,8983 1,8245* -1,0949 -2,0094** -0,1770          134,50 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7744*** 2,3865**  -0,2002 0,9096 1,8528* -1,3128 -1,9651** -0,1445          634,75 (0,0000) 
4. CAPM4MC alpha inc      
  
     
    
      
Estimateur    0,5940% 0,0181% -0,0006%   0,0201% -0,0030% -0,0022% -0,0011% 0,0003% 0,0002%        25,27% 15,66% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8853*** 0,4592 -0,0845   2,3331** -0,4270 -3,0558*** -1,6130 2,6798*** 1,9252*        359,08 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8123*** 0,3309 -0,0607   1,6062 -0,2939 -2,1189** -1,1076 1,8692* 1,3296        164,07 (0,0000) 
GMM t-stats   2,6249*** 0,2447 -0,0671   1,7338* -0,3057 -1,6703* -1,0747 1,6567* 1,4865        632,85 (0,0000) 
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Tableau 13 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5. CAPM4MC beta inc    
  
      
    
      
Estimateur   0,6126% 0,1066% 0,0013% -0,4289% 0,4881%              -29,50% -38,25% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9361*** 2,8989*** 0,1915 -2,5001** 2,8382***              380,24 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8952*** 2,5377** 0,1678 -2,1287** 2,4089**              269,98 (0,0000) 
GMM t-stats   2,9196*** 2,5239** 0,1617 -2,0440** 2,6811***              920,41 (0,0000) 
6. CAPM4MC    
  
      
    
      
Estimateur   0,5802% 0,0606% -0,0003% 0,1389% 0,0516% 0,0206% 0,0005% -0,0028% -0,0007% 0,0003% 0,0002%        33,39% 22,62% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8281*** 1,4373 -0,0454 0,7509 0,3249 2,4030** 0,0697 -3,2327*** -0,9308 2,8529*** 1,6370        345,87 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,7405*** 0,9294 -0,0296 0,4641 0,2006 1,4877 0,0431 -1,9994** -0,5741 1,7916* 1,0174        127,00 (0,0000) 
GMM t-stats   2,6552*** 0,6753 -0,0290 0,4291 0,1936 1,7907* 0,0468 -1,8355* -0,5809 1,5861 1,1930        639,86 (0,0000) 
7. CAPM4MC-PLMODEL    
  
      
    
      
Estimateur   0,5793% 0,0659% 0,0000% 0,1354% 0,0634% 0,0194% 0,0014% -0,0028% -0,0006% 0,0003% 0,0002% 0,0342% -0,0088%      33,42% 20,30% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8527*** 1,6163 0,0069 0,7898 0,3822 2,3055** 0,2043 -3,3177*** -0,8965 2,8774*** 1,9641** 0,2711 -0,1204      345,57 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8107*** 1,0550 0,0047 0,4921 0,2367 1,4356 0,1269 -2,0629** -0,5574 1,8200* 1,2391 0,1665 -0,0746      128,14 (0,0000) 
GMM t-stats   2,7377*** 0,8073 0,0050 0,4677 0,2295 1,5489 0,1130 -1,9923** -0,6037 1,5552 1,5954 0,1491 -0,0697      523,08 (0,0000) 
8. CAPM4MC-FFMODEL    
  
      
    
      
Estimateur   0,5868% 0,0979% -0,0040% -0,4699% 0,5242% 0,0217% -0,0118% -0,0024% 0,0010% 0,0004% -0,0001%   -0,1825% 0,5223%    58,30% 50,09% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8921*** 2,2901** -0,6628 -2,3622** 2,8327*** 2,5704** -1,7620* -2,9592*** 1,2771 3,8591*** -0,6555   -0,9376 3,1599***    310,84 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8633*** 1,6096 -0,4862 -1,5947 1,9067* 1,7431* -1,1953 -2,0064** 0,8598 2,6575*** -0,4509   -0,7342 2,6058***    137,48 (0,0000) 
GMM t-stats   2,6443*** 1,3311 -0,5502 -2,0263** 2,4535** 1,5449 -1,1981 -1,8799* 0,7806 3,5353*** -0,4960   -0,4864 1,7851*    606,83 (0,0000) 
9. CAPM4MC-CAMODEL                      
Estimateur   0,6008% 0,1772% -0,0060% -0,2445% 0,3392% -0,0089% 0,0048% -0,0020% 0,0016% 0,0001% -0,0001%   -0,1154% 0,5060% 0,8094%   66,49% 59,28% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9619*** 4,1238*** -0,9997 -1,1932 1,7980* -1,0962 0,7137 -2,4439** 1,9717** 1,0652 -1,1619   -0,5887 3,0555*** 4,0623***   290,33 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,9417*** 3,1483*** -0,7907 -0,8808 1,3245 -0,8140 0,5294 -1,8119* 1,4535 0,8020 -0,8719   -0,4895 2,6494*** 3,9824***   154,52 (0,0000) 
GMM t-stats   2,7857*** 3,2497*** -0,7533 -1,0992 1,3994 -0,7176 0,5626 -1,7671* 1,3608 0,7833 -0,9899   -0,3260 1,8968* 3,8650***   567,60 (0,0000) 
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Tableau 13 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
Section B. Avec constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc         
  
          
    
            
Estimateur   1,1865% -0,4749% 0,0682%    0,0236% -0,0221% -0,0012% 0,0003%          41,47% 36,66% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9723*** -1,4846 2,3792**    2,6554*** -2,8240*** -1,7506* 0,4199          309,44 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,1098*** -1,3121 2,1108**    2,2166** -2,3533** -1,4700 0,3496          211,40 (0,0000) 
GMM t-stats   3,5388*** -1,2142 1,5426    2,0064** -2,2373** -1,1824 0,3029          690,97 (0,0000) 
2. CAPM3MC beta inc      
  
     
    
      
Estimateur   1,4788% -0,7636% 0,0485%  -0,3498% 0,6716%              39,99% 36,78% 
Fama-Macbeth t-stats   6,1401*** -2,4001** 1,7197*  -1,8697* 3,3857***              313,05 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,6658*** -2,0008** 1,4451  -1,4391 2,5932***              180,77 (0,0000) 
GMM t-stats   3,9833*** -1,9210* 1,5128  -1,4408 2,5892***              682,32 (0,0000) 
3. CAPM3MC      
  
     
    
      
Estimateur   1,3201% -0,6306% 0,0588%  -0,2064% 0,4726% 0,0231% -0,0182% -0,0002% -0,0001%          55,68% 50,69% 
Fama-Macbeth t-stats   6,0857*** -2,0993** 1,8898*  -1,0835 2,7947*** 2,6486*** -2,4041** -0,3673 -0,0935          296,93 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,2607*** -1,6737* 1,4619  -0,7700 1,9826** 1,8857* -1,7070* -0,2639 -0,0662          145,55 (0,0000) 
GMM t-stats   3,6805*** -1,6971* 1,4278  -0,8032 2,0047** 1,7065* -1,7881* -0,2400 -0,0558          524,31 (0,0000) 
4. CAPM4MC alpha inc      
  
     
    
      
Estimateur   1,0929% -0,4013% -0,0275% -0,0133%   0,0196% -0,0103% -0,0009% -0,0006% 0,0002% 0,00001%        53,75% 47,81% 
Fama-Macbeth t-stats   4,4518*** -1,2582 -0,7158 -1,9599*   2,2740** -1,5564 -1,3013 -0,8261 1,7768* 0,1405        303,79 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5477*** -1,0846 -0,5962 -1,6383   1,8343* -1,2567 -1,0575 -0,6650 1,4467 0,1140        192,92 (0,0000) 
GMM t-stats  3,3699*** -1,0590 -0,4192 -1,7279*   1,7548* -1,2827 -0,8373 -0,6331 1,1159 0,1182        561,97 (0,0000) 
5. CAPM4MC beta inc    
  
      
    
      
Estimateur  1,5544% -0,8294% 0,0107% -0,0167% -0,3137% 0,5733%              42,41% 38,52% 
Fama-Macbeth t-stats  6,8742*** -2,6909*** 0,2950 -2,6281** -1,8202* 3,2849***              312,10 (0,0000) 
Shanken t-stats  5,4692*** -2,3310** 0,2469 -2,2092** -1,4673 2,6369***              197,56 (0,0000) 
GMM t-stats  4,4999*** -2,2121** 0,2309 -2,0542** -1,4205 2,6293***              639,38 (0,0000) 
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Tableau 13 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6. CAPM4MC    
  
      
    
      
Estimateur  1,1908% -0,5268% 0,0121% -0,0134% -0,0666% 0,3539% 0,0202% -0,0076% -0,0006% -0,0004% 0,0002% -0,00004%        62,46% 56,38% 
Fama-Macbeth t-stats  5,3975*** -1,7507* 0,2964 -1,9411* -0,3803 2,2182** 2,3519** -1,0934 -0,8466 -0,5314 1,7553* -0,4872        291,32 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,8729*** -1,4197 0,2242 -1,4817 -0,2775 1,6143 1,7153* -0,7973 -0,6232 -0,3863 1,2965 -0,3575        149,99 (0,0000) 
GMM t-stats  3,4614*** -1,5224 0,1670 -1,5493 -0,2855 1,6263 1,9227* -0,9418 -0,6022 -0,3626 1,2974 -0,3660        542,47 (0,0000) 
7. CAPM4MC-PLMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  1,2148% -0,5642% 0,0347% -0,0096% -0,0562% 0,4213% 0,0153% -0,0034% -0,0006% -0,0001% 0,0002% -0,00001% 0,1358% 0,0802%      63,15% 55,89% 
Fama-Macbeth t-stats  5,6107*** -1,9236* 0,8583 -1,5457 -0,3421 2,5809** 1,7961* -0,4948 -0,8734 -0,1908 1,7230* -0,1741 1,0943 1,1329      291,16 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,9799*** -1,5590 0,6433 -1,1875 -0,2475 1,8562* 1,2960 -0,3568 -0,6371 -0,1375 1,2608 -0,1272 0,7815 0,8150      146,50 (0,0000) 
GMM t-stats  3,4176*** -1,6383 0,5297 -1,2729 -0,2615 1,8600* 1,3741 -0,3417 -0,6836 -0,1388 1,2801 -0,1496 0,6047 0,6825      435,59 (0,0000) 
8. CAPM4MC-FFMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  1,0309% -0,4221% 0,0486% -0,0084% -0,1699% 0,4520% 0,0200% -0,0114% -0,0007% 0,0003% 0,0003% -0,0001%   0,0180% 0,3589%    71,69% 66,11% 
Fama-Macbeth t-stats  4,5667*** -1,4072 1,1399 -1,3622 -0,8223 2,4426** 2,3539** -1,6968* -1,0367 0,3624 2,9432*** -0,6549   0,0911 2,1474**    272,68 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,3231*** -1,1534 0,8689 -1,0693 -0,6054 1,7955* 1,7409* -1,2554 -0,7714 0,2668 2,2061** -0,4902   0,0755 1,8524*    144,38 (0,0000) 
GMM t-stats  3,0528*** -1,2402 0,7347 -1,2411 -0,7392 2,1821** 1,7311* -1,4224 -0,8017 0,2452 2,6373*** -0,5359   0,0718 1,6397    534,21 (0,0000) 
9. CAPM4MC-CAMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  0,9493% -0,3302% 0,1208% -0,0098% 0,0003% 0,2985% -0,0062% 0,0029% -0,0005% 0,0008% 0,0001% -0,0001%   0,0598% 0,3579% 0,7338%   77,69% 72,89% 
Fama-Macbeth t-stats  4,1731*** -1,0964 2,8142*** -1,5885 0,0014 1,5829 -0,7738 0,4280 -0,7084 1,0839 0,5844 -1,0937   0,3018 2,1407** 3,6934***   256,44 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,2808*** -0,9464 2,2955** -1,3271 0,0011 1,2543 -0,6173 0,3411 -0,5670 0,8606 0,4714 -0,8798   0,2627 1,9230* 3,6477***   158,50 (0,0000) 
GMM t-stats  3,1373*** -0,9670 2,3410** -1,3582 0,0013 1,3909 -0,5451 0,3505 -0,6165 0,8638 0,4586 -1,0790   0,2356 1,7356* 3,3894***   483,24 (0,0000) 
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6.5. CAPM-ACS 
 
Les résultats pour l’évaluation en coupe transversale du modèle CAPM-ACS sur l’ensemble des 
85 portefeuilles sont présentés au tableau 14. Plus spécifiquement, les modèles présentés dans cette 
section sont numérotés selon l’ordre suivant : 1) Le CAPM-ACS avec alpha inconditionnel, 2) le 
CAPM-ACS avec bêta inconditionnel, 3) le CAPM-ACS, 4) le CAPM-ACS augmenté du facteur 
de défaut, 5) le CAPM-ACS augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Fama et French 
(1993) et 6) le CAPM-ACS augmenté des facteurs d’anomalie empirique de Carhart (1997). 
À titre de rappel, l’hypothèse 2 concernant le modèle CAPM-ACS implique que seules les primes 
λrm, λLabor, λSkew, λKurtosis, λZss, λZsl, λZssrm,  λZslrm,  λZssLabor,  λZslLabor, λZssS, λZslS, λZssK et λZslK 
sont significatives (i). Selon les résultats du tableau 14, le conditionnement des bêtas semble être 
l’apport principal à la performance du CAPM-ACS, ce qui est similaire aux résultats des modèles 
conditionnels à moments supérieurs de la section précédente. Par rapport aux estimateurs des 
primes de risque, les estimateurs conditionnés semblent être les plus significatifs lorsque le 
CAPM-ACS est estimé sur l’ensemble des portefeuilles (14A3). Similairement aux résultats du 
tableau 13, les primes conditionnées par la variable instrumentale de la pente à court terme sont 
plus significatives, soit λZssrm,  λZssLabor ,  λZssS 𝑒𝑡 λZssK , mais la présence d’une forte corrélation 
entre la variable instrumentale Zss et les facteurs conditionnés70 pourrait biaiser la force du pouvoir 
explicatif de ces facteurs conditionnés. L’ajout d’une constante (14B3) fait perdre une grande 
majorité du pouvoir explicatif des facteurs conditionnés à l’exception de la prime  λZssLabor. Par 
contre, la prime du capital humain devient significative au niveau de confiance de 99%. Plus 
spécifiquement, lorsque l’on compare les résultats du CAPM conditionnel à quatre moments et du 
CAPM-ACS augmenté des facteurs d’anomalie empirique face aux 25 portefeuilles classés par 
taille et par ratio BE/ME (18A9, 19A6), on remarque que les facteurs d’anomalie empirique de 
Carhart (1997) perdent de leur pouvoir explicatif lorsque l’on ajoute le capital humain et sa forme 
conditionnelle. Ces résultats semblent supportés l’importance du capital humain pour capturer 
l’effet de taille et du ratio BE/ME. 
                                                          
70 Voir tableau 9 pour la matrice de corrélation de Pearson 
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Lorsque l’on ajoute les facteurs d’anomalie empirique de Fama et French (1993) au CAPM-ACS 
(14A5), il est possible de remarquer que le facteur de l’effet du ratio BE/ME est significatif au 
niveau de confiance de 95%. Il en est de même pour le facteur de momentum de Cahart (1997), 
celui-ci étant significatif au niveau de confiance de 99%. Le lien entre les facteurs de l’asymétrie 
et de momentum est persistant dans le modèle du CAPM-ACS, il semblerait donc que ce lien n’est 
pas expliqué par l’omission du capital humain au portefeuille de marché. En comparant les 
résultats du CAPM-ACS aux CAPM-ACS augmentés du facteur de défaut, on remarque que 
l’amélioration de la performance face aux portefeuilles classés par industrie est principalement liée 
au facteur de capital humain. Ainsi, les résultats obtenus à la section précédente sur le capital 
humain sont robustes au conditionnement du capital humain. 
Sommairement, les résultats présentés au tableau 14 supportent partiellement le modèle CAPM-
ACS. Les résultats supportent l’importance du conditionnement des bêtas plutôt que les alphas et 
confirment le lien existant entre le capital humain et les rendements des portefeuilles classés par 
industrie. De plus, le lien entre le facteur d’asymétrie et de momentum est robuste à la présence 
aux facteurs conditionnels du capital humain. Finalement, le facteur du ratio BE/ME et du 
momentum restent significatifs en présence des facteurs du CAPM-ACS, ce qui implique un rejet 
de l’hypothèse 2, celle-ci stipulant que seul les estimateursλrm, λLabor, λSkew, λKurtosis, λZss,
λZsl , λZssrm,  λZslrm,  λZssLabor,  λZslLabor, λZssS, λZslS, λZssK et λZslK sont significatives. 
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Tableau 14 : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (tous les portefeuilles) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour le modèle CAPM-ACS selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME, 25 portefeuilles classés par taille et par momentum et 30 portefeuilles classés par industrie (total de 85). Ce tableau présente les estimateurs de primes de 
risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques 
R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * 
représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                         
  
      
1.CAPMACS alpha inc                   
  
                  
Estimateur     0,6108% -0,0039% 0,0168% -0,0009%     0,0199% -0,0065% 0,0010% -0,0034% -0,0024% -0,0009% 0,0003% 0,0002%           31,96% 19,78% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9691*** -0,0586 0,3648 -0,1197     2,1756** -0,9009 0,7151 -2,9239*** -3,2921*** -1,3544 2,9905*** 1,6895*           -357,69 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8713*** -0,0369 0,2377 -0,0785     1,3695 -0,5674 0,4486 -1,8332* -2,0892** -0,8543 1,9197* 1,0681           136,58 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7300*** -0,0368 0,2062 -0,0918     1,4452 -0,6407 0,4549 -1,6687* -1,7816* -0,9054 1,7440* 1,2791           482,93 (0,0000) 
2. CAPMACS beta inc            
  
           
Estimateur     0,6219% 0,1799% 0,1636% 0,0055% -0,4818% 0,4930%                           -10,18% -19,24% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9816*** 2,5328** 4,1127*** 0,8022 -2,8108*** 2,8635***                           380,24 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8896*** 1,8443* 3,1222*** 0,6130 -2,0547** 2,0818**                           196,17 (0,0000) 
GMM t-stats     2,9329*** 1,5325 3,3948*** 0,6293 -2,0459** 2,3131**                           584,92 (0,0000) 
3. CAPMACS            
  
           
Estimateur     0,5767% -0,0141% 0,0343% -0,0030% -0,0603% 0,0180% 0,0278% -0,0117% 0,0003% -0,0019% -0,0016% -0,0009% 0,0003% 0,00004%           48,38% 37,27% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8218*** -0,2110 0,8178 -0,4357 -0,3508 0,1167 3,1800*** -1,6868* 0,2044 -1,8108* -2,0827** -1,3740 3,4430*** 0,4542           319,05 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7561*** -0,1336 0,5413 -0,2927 -0,2227 0,0739 2,0143** -1,0687 0,1294 -1,1450 -1,3254 -0,8707 2,2090** 0,2895           122,99 (0,0000) 
GMM t-stats     2,6722*** -0,1355 0,4161 -0,3538 -0,2336 0,0822 2,5831** -1,2945 0,1587 -1,3714 -1,2019 -0,9675 2,3431** 0,3301           397,73 (0,0000) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur     0,5709% 0,0064% 0,0351% -0,0016% -0,0560% 0,0398% 0,0278% -0,0113% 0,0003% -0,0017% -0,0015% -0,0009% 0,0004% 0,0001% 0,0141%         48,49% 36,41% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8122*** 0,0770 0,8405 -0,2616 -0,3301 0,2444 3,1767*** -1,6590* 0,2175 -1,6576* -1,9511* -1,3724 3,6207*** 0,6632 0,1123         319,01 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7751*** 0,0486 0,5582 -0,1799 -0,2104 0,1548 2,0187** -1,0555 0,1381 -1,0516 -1,2435 -0,8724 2,3325** 0,4277 0,0706         123,78 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7200*** 0,0526 0,4289 -0,2210 -0,2277 0,1548 2,5582** -1,2366 0,1740 -1,0848 -1,1972 -0,9847 2,5633** 0,5208 0,0645         386,31 (0,0000) 
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Tableau 14 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
     TestWald (valeur-p) 
5. CAPMACS-FFMODEL                   
  
                  
Estimateur     0,5753% 0,0291% 0,1250% -0,0006% -0,3991% 0,4260% 0,0196% -0,0131% -0,0006% 0,0011% -0,0021% 0,0009% 0,0003% 0,00005%   -0,2142% 0,5737%     60,94% 51,01% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8362*** 0,4514 2,7793*** -0,0905 -2,0368** 2,2831** 2,3218** -1,9821** -0,4507 0,8397 -2,8398*** 1,2616 3,5884*** -0,5740   -1,0763 3,4023***     293,85 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8045*** 0,2939 1,8693* -0,0633 -1,3209 1,4749 1,5121 -1,2919 -0,2924 0,5420 -1,8571* 0,8172 2,3697** -0,3792   -0,8111 2,7070**     119,57 (0,0000) 
GMM t-stats     2,5986*** 0,3614 1,5595 -0,0780 -1,7229* 2,0057** 1,6565* -1,4655 -0,3831 0,6838 -1,6938* 0,7824 3,0397*** -0,4562   -0,5914 2,0305**     425,49 (0,0000) 
6.CAPMACS-CAMODEL                         
Estimateur     0,5963% -0,0308% 0,1621% -0,0052% -0,1710% 0,2134% -0,0028% -0,0017% 0,0004% 0,0002% -0,0015% 0,0010% 0,0001% -0,0001%   -0,1229% 0,5179% 0,8158%   68,97% 60,46% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9402*** -0,4576 3,6056*** -0,8132 -0,8468 1,1183 -0,3619 -0,2779 0,2595 0,1775 -1,9642** 1,3809 1,5094 -1,2494   -0,6132 3,0564*** 4,0972***   269,60 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9219*** -0,3430 2,7728*** -0,6432 -0,6331 0,8339 -0,2725 -0,2091 0,1942 0,1323 -1,4791 1,0322 1,1499 -0,9473   -0,5109 2,6446*** 4,0226***   147,15 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7613*** -0,4140 2,7042*** -0,6816 -0,7919 1,0136 -0,2859 -0,2546 0,2398 0,1632 -1,4239 1,0593 1,1488 -1,1157   -0,3494 1,8350* 3,9194***   489,78 (0,0000) 
Section B. Avec constante                        
1.CAPMACS alpha inc            
  
           
Estimateur   1,1731% -0,4886% 0,0746% 0,0271% -0,0104% 0,0110% -0,0029% 0,0018% -0,0008% -0,0014% 0,0000% 0,0001% 0,00004%               55,95% 48,06% 
Fama-Macbeth t-stats   4,5120*** -1,4606 1,0094 0,5819 -1,4298 1,1224 -0,3923 1,1568 -0,7226 -2,1156** -0,0651 1,2908 0,4393               298,62 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5029*** -1,2255 0,7918 0,4666 -1,1612 0,8804 -0,3082 0,9059 -0,5677 -1,6782* -0,0511 1,0299 0,3470               179,98 (0,0000) 
GMM t-stats   3,2380*** -1,2363 0,7474 0,3678 -1,2077 0,9666 -0,3698 0,8802 -0,5548 -1,4251 -0,0530 0,8598 0,4676               530,89 (0,0000) 
2. CAPMACS beta inc                         
Estimateur   1,4628% -0,7379% 0,1431% 0,0564% -0,0127% -0,3577% 0,5717%                           51,86% 47,91% 
Fama-Macbeth t-stats   6,3307*** -2,3705** 2,0046** 1,4124 -1,8772* -2,0749** 3,2770***                           312,09 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,8924*** -2,0088** 1,5667 1,1420 -1,5307 -1,6268 2,5573**                           186,39 (0,0000) 
GMM t-stats  3,7587*** -1,7591* 1,2619 1,1057 -1,4802 -1,6976* 2,4373**                           660,66 (0,0000) 
3. CAPMACS                         
Estimateur   1,3158% -0,6893% 0,2299% 0,0973% -0,0055% 0,0797% 0,2189% 0,0060% -0,0034% 0,0038% -0,0014% -0,0001% 0,00003% 0,0001% -0,00002%           71,60% 65,48% 
Fama-Macbeth t-stats   5,3644*** -2,1424** 3,3230*** 2,2799** -0,7914 0,4488 1,3990 0,6502 -0,4844 2,7247*** -1,3125 -0,0927 -0,0357 1,0048 -0,2192           258,94 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,2558*** -1,4986 2,0553** 1,4741 -0,5216 0,2783 0,8655 0,4019 -0,2999 1,6823* -0,8115 -0,0584 -0,0220 0,6371 -0,1369           95,38 (0,0105) 
GMM t-stats   2,9189*** -1,5141 2,1757** 1,4719 -0,6922 0,3040 1,0694 0,4479 -0,3678 1,9130* -1,0651 -0,0619 -0,0246 0,7041 -0,1829           320,93 (0,0000) 
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Tableau 14 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (tous les portefeuilles) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur   1,3145% -0,6901% 0,2369% 0,0975% -0,0050% 0,0811% 0,2264% 0,0060% -0,0033% 0,0038% -0,0013% 0,00004% -0,00003% 0,0001% -0,00002% 0,1394%         71,61% 64,96% 
Fama-Macbeth t-stats   5,2902*** -2,1553** 3,1313*** 2,2984** -0,7893 0,4637 1,4021 0,6502 -0,4780 2,7311*** -1,2734 -0,0664 -0,0365 1,0162 -0,1962 1,1577         258,17 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,1928*** -1,5032 1,9201* 1,4796 -0,5274 0,2862 0,8617 0,3997 -0,2948 1,6771* -0,7834 -0,0416 -0,0224 0,6387 -0,1229 0,7052         94,04 (0,0107) 
GMM t-stats  2,8663*** -1,5260 2,3027** 1,4608 -0,6134 0,3135 1,0208 0,4457 -0,3573 1,9119* -1,0046 -0,0462 -0,0251 0,6490 -0,1712 0,6715         311,60 (0,0000) 
5. CAPMACS-FFMODEL            
  
           
Estimateur   1,2992% -0,7148% 0,2602% 0,1619% 0,0000% -0,0031% 0,4357% 0,0000% -0,0020% 0,0035% 0,0007% -0,0006% 0,0011% 0,0001% -0,00001%   -0,1456% 0,5345%     78,83% 73,45% 
Fama-Macbeth t-stats   5,4971*** -2,3145** 3,9398*** 3,6279*** -0,0017 -0,0150 2,3360** -0,0006 -0,3181 2,3297** 0,5494 -0,9338 1,4992 1,5056 -0,1231   -0,7273 3,1580***     246,17 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,9833*** -1,5009 2,1886** 2,1006** -0,0010 -0,0083 1,2870 -0,0004 -0,1775 1,2851 0,3023 -0,5258 0,8283 0,8553 -0,0697   -0,4833 2,2540**     72,51 (0,2179) 
GMM t-stats   3,1766*** -1,7455* 2,9457*** 1,8485* -0,0012 -0,0096 1,4948 -0,0004 -0,2115 1,5029 0,3529 -0,5436 0,8377 0,9984 -0,0941   -0,3876 1,9255*     239,41 (0,0000) 
6.CAPMACS-CAMODEL            
  
           
Estimateur   1,1543% -0,5570% 0,1943% 0,1826% -0,0032% 0,1055% 0,2922% -0,0128% 0,0044% 0,0037% 0,0002% -0,0004% 0,0012% 0,00002% -0,0001%   -0,0921% 0,5015% 0,7206%  82,23% 77,36% 
Fama-Macbeth t-stats   4,7412*** -1,7721* 2,7398*** 4,0828*** -0,5023 0,5035 1,5366 -1,6456 0,7067 2,4524** 0,1410 -0,5200 1,5523 0,2326 -0,6389   -0,4583 2,9549*** 3,6285***  230,27 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8272*** -1,2320 1,6640* 2,5813** -0,3319 0,3050 0,9284 -1,0078 0,4330 1,4842 0,0851 -0,3204 0,9409 0,1453 -0,3961   -0,3270 2,2435** 3,5041***  81,88 (0,0552) 
GMM t-stats   3,0091*** -1,3713 2,1966** 2,4108** -0,3688 0,3370 1,0473 -0,9268 0,4883 1,6368 0,0973 -0,3436 0,9604 0,1396 -0,5375   -0,2547 1,8226* 3,2225***  303,31 (0,0000) 
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7. LIMITES 
 
Afin de tester la performance et la validité des modèles d’évaluation d’actifs, nous avons recourrus 
à l’utilisation de rendements de portefeuilles d’actions. Ainsi, le cadre de l’analyse est limité à un 
seul type d’actif. Or, d’un point de vue théorique, un modèle devrait être en mesure d’évaluer 
l’ensemble des types d’actifs offerts aux investisseurs. L’ajout des rendements provenant 
d’obligations et de commodités pourrait donc influencer les résultats obtenus dans ce mémoire. 
Toujours en lien avec la spécification des données utilisées, le choix d’une seule fréquence 
analysée (mensuel) pour le calcul de rendements excédentaires limite la robustesse de nos 
conclusions. De plus, il est probable que les modèles à moments supérieurs auraient bénéficiés 
d’une estimation avec rendements journaliers en raison du caractère plus leptokurtique des 
distributions empiriques des rendements journaliers comparativement aux rendements mensuels. 
Finalement, l’analyse effectuée dans ce mémoire est limitée à une seule période d’étude, couvrant 
les rendements mensuels du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014. Il est donc difficile de 
percevoir clairement l’influence d’un changement du cycle économique sur les primes de risque, 
notamment la sensibilité de la prime de l’asymétrie comme reporté par Smith (2007). Par contre, 
la subdivision de la période à l’étude implique une segmentation de l’échantillon, et ainsi une 
diminution de la force de l’inférence statistique. En considérent du nombre de facteurs étudiés 
dans ce mémoire, nous considérons que le choix d’une seule période d’étude est adéquat.  
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8. CONCLUSION 
 
Le présent mémoire comporte deux objectifs. À cet effet, nous avons utilisé un échantillon 
composé de 85 portefeuilles de titres américains dont 25 sont classés par taille et par ratio BE/ME, 
25 sont classés par taille et par momentum et 30 sont classés par industrie. L’étude de ses 
portefeuilles couvre la période débutant au 1er janvier 1972 et se terminant au 1er décembre 2014. 
Le premier objectif vise à tester cinq modèles importants de la littérature sur l’évaluation d’actif, 
soit le CAPM traditionnel de Sharpe (1964), le CAPM à moments supérieurs de Kraus et 
Litzenberger (1976), le modèle PL de Jagannathan et Wang (1996), le modèle empirique de 
Carhart (1997) et le CAPM conditionnel de Ferson et Harvey (1999). Cette révision des résultats 
empiriques de ces modèles est motivée par le nombre élevé de facteurs de risque suggérés par la 
communauté académique au cours des 60 dernières années, tel que reporté par Harvey, Liu et Zhu 
(2014). Ainsi, nous avons élaboré un cadre multifactoriel d’estimation en deux étapes des primes 
de risque pour déterminer conjointement la robustesse des facteurs de risque proposés dans ces 
cinq modèles. De plus, en raison de l’évolution importante des outils économétriques offerts aux 
chercheurs, nous avons utilisé trois approches à l’estimation des mesures du pouvoir explicatif des 
facteurs, soit l’approche par Fama et Macbeth (1973) avec et sans corrigé de Shanken (1992) et 
l’approche du GMM proposé par Hansen (1982). Nous vérifions ainsi l’impact sur l’inférence 
statistique de ces outils et donc indirectement la contribution de la sophistication des outils 
économétrique. 
Le second objectif vise à tester un modèle incorporant les principaux facteurs des cinq modèles 
étudiés au premier objectif, nommé CAPM-ACS. Ce modèle conditionnel à moments supérieurs 
incorpore une mesure du capital humain et utilise l’approche de conditionnement de Ferson et 
Schadt (1996) et Ferson et Harvey (1999) pour conditionner les bêtas des facteurs de risque. 
L’innovation de ce modèle se retrouve principalement dans le conditionnement du capital humain 
et dans la méthode du conditionnement des mesures de moments supérieurs.  
Nos résultats supportent les modèles conditionnels par rapport à leur forme inconditionnelle. 
Contrairement aux travaux de Ferson et Harvey (1999), le conditionnement des alphas ne semble 
pas améliorer la performance des modèles conditionnels et les facteurs des alphas sont 
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majoritairement non significatifs. Pour ce qui est des modèles à moments supérieurs, nos résultats 
supportent plutôt la forme à trois moments, l’asymétrie étant plus significative que le kurtosis, ce 
phénomène étant robuste aux regroupements de portefeuilles. Nos résultats semblent supporter le 
conditionnement de ces mesures de moments supérieurs, plus particulièrement pour l’asymétrie, 
ce qui concorde avec les travaux de Harvey et Siddique (2000) et Smith (2007) sur la sensibilité 
de l’asymétrie au mouvement du cycle économique.  
Les hypothèses concernant la validité des modèles sont cependant rejetées lorsque les facteurs 
d’anomalie empirique de Carhart (1997) sont introduits dans l’estimation. Plus spécifiquement, les 
facteurs réplicateurs de l’effet du ratio BE/ME et de l’effet du momentum sont particulièrement 
significatifs en présence des autres facteurs de risque, le facteur de l’effet de taille étant 
majoritairement non significatif dans l’ensemble des résultats. Nos résultats ne permettent pas 
d’expliquer pourquoi ces facteurs d’anomalie empirique sont persistants, mais nous remarquons 
par contre un lien intéressant entre le facteur d’asymétrie et le facteur de momentum. Une 
explication possible de ce phénomène est la présence d’asymétrie plus positive dans les 
portefeuilles perdants que les portefeuilles gagnants, une étude plus poussée à ce sujet sur 
l’interaction serait donc pertinente.  
Nos résultats par rapport au CAPM-ACS supportent le conditionnement des bêtas des facteurs de 
marché, de moments supérieurs et de capital humain. Notamment, l’ajout du capital humain 
semble améliorer significativement la performance du modèle à capturer la variation des 
rendements des portefeuilles classés par industrie. Ce lien entre le capital humain et les rendements 
d’industrie n’est que rarement étudié dans la littérature, à l’exception des travaux récents de Eiling 
(2013) qui remarque un lien entre des mesures du capital humain spécifiques et les rendements des 
industries. Cependant, la robustesse des facteurs d’anomalie empirique de Carhart (1997) nous 
pousse à rejeter particiellement la validité du modèle proposé.  
D’un point de vue global, nous remarquons que les mesures d’inférences obtenues par l’approche 
du GMM sont plus conservatrices que celles obtenues par l’approche de Fama et Macbeth et celles 
corrigées par l’approche de Shanken (1992), dans le sens où l’approche du GMM semble produire 
des mesures de statistique t plus faible et des mesures Wald plus élevé. Dans ce même ordre d’idée, 
nos résultats montrent que les rendements des portefeuilles par industrie constituent un obstacle 
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plus difficile à surmonter que les portefeuilles de classement par anomalies, la performance des 
modèles en termes de R2 ajusté étant majoritairement plus faible pour l’estimation avec 
portefeuilles classés par industrie, ce qui concorde avec les critiques de Lewellen, Nagel et 
Shanken (2010). Dans ce cas, seul le facteur de marché semble être significatif, et ce phénomène 
pourrait être expliqué par la faible variabilité des bêtas de marché. 
À titre de rappel, les limites principales de ce mémoire sont l’évaluation d’un seul type d’actif 
(action) sur une seule période d’étude pour une seule fréquence de calcul des rendements 
excédentaires. De plus, nous devons mettre un bémol aux résultats obtenus avec constante dans la 
coupe transversale. Ces résultats étant économiquement contre-intuitifs, notamment la prime 
négative du marché et la valeur élevée de la constante, pourraient être expliqués par l’effet combiné 
de l’invariabilité des bêtas de marché et de la présence de multicolinéarité forte dans les facteurs 
de risque tel qu’étudié par Ahn, Gadarowski et Perez (2013). Dans une étude ultérieure, il serait 
intéressant d’ajouter des produits comme les obligations et les commodités aux actifs à évaluer. 
De plus, il serait pertinent d’évaluer ces modèles sous diverses périodes du cycle économique pour 
diverse fréquences de rendements. Finalement, d’autres approches aux conditionnements 
pourraient être utilisées, notamment l’utilisation de fenêtre roulante à diverses amplitudes ou par 
le conditionnement de la matrice de covariance. 
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10. Annexe 
 
ANNEXE A : REGROUPEMENT DE TITRES 
Regroupement de portefeuilles par taille et ratio BE/ME (6 portefeuilles) : 
Les six portefeuilles sont issus de l’intersection entre deux portefeuilles formés par taille 
(capitalisation boursière) et trois portefeuilles formés par ratio BE/ME. Le point de rupture pour 
l’année t est la capitalisation boursière médiane du NYSE à la fin du mois de juin de l’année t. Le 
ratio BE/ME pour le mois de juin de l’année t équivaut à la valeur au livre de l’équité à la fin de 
l’année fiscale t-1 divisée par la valeur marchande de l’équité du mois de décembre t-1. Les points 
de rupture du ratio BE/ME sont le 30ième rang centile et 70ième rang centile du NYSE. Les 
portefeuilles de juillet de l’année t à juin de l’année t+1 sont composés de tous les titres du NYSE, 
AMEX et NASDAQ dont l’information sur la valeur marchande de l’équité au mois de décembre 
t-1 à juin t existe et dont la valeur au livre de l’équité existe et est positive pour t-1. 
Le classement des portefeuilles peut être représenté ainsi : 
 ME médian 
 
70ième rang centile BE/ME 
 
30ième rang centile BE/ME  
SH BH 
SM BM 
 
SL 
 
BL 
Regroupement de portefeuilles par taille et par momentum (6 portefeuilles) : 
Les six portefeuilles sont issus de l’intersection entre deux portefeuilles formés par taille 
(capitalisation boursière) et trois portefeuilles formés par rendements antérieurs (momentum). Le 
point de rupture pour l’année t est la capitalisation boursière médiane du NYSE à la fin du mois 
de juin de l’année t. Le critère de momentum est évalué sur une période de rendement antérieur de 
200 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
deux mois et une position d’achat du titre de 12 mois. Les points de rupture du momentum sont le 
30ième rang centile et 70ième rang centile du NYSE. Pour être inclus dans le portefeuille au temps t 
(soit formé à la fin du mois t-1), un titre doit avoir un prix à la fin du mois t-13 et un bon rendement 
à t-2. 
Le classement des portefeuilles peut être représenté ainsi : 
 ME médian 
70ième rang centile MOM 
 
30ième rang centile MOM 
SG BG 
SM BM 
 
SP 
 
BP 
Regroupement par capitalisation boursière et ratio BE/ME (25 portefeuilles) : 
Les portefeuilles sont obtenus selon l’intersection de cinq portefeuilles formés par taille 
(capitalisation boursière) et cinq portefeuilles formés par le ratio BE/ME. Ainsi, chaque quintile 
de taille est séparé en quintile de ratio BE/ME, formant 25 portefeuilles. Les titres inclus 
proviennent du NYSE, AMEX et NASDAQ dont l’information sur la capitalisation boursière est 
disponible de décembre à l’année t-1 à juin de l’année t, et sur la valeur au livre de l’équité est 
disponible et positive pour l’année t-1.  
Sous regroupement par capitalisation boursière (5 portefeuilles) 
Les titres utilisés sont tirés du NYSE, AMEX et NASDAQ et classés par capitalisation boursière 
en fin de mois de juin de l’année t. Ses titres sont alors divisés en quintile selon les points de 
rupture du NYSE. Le choix du mois de juin de chaque année est pour s’assurer que l’information 
comptable est disponible aux investisseurs en avance des rendements dont l’information sert à 
expliquer. Ainsi, l’information comptable à la fin de l’année fiscale t-1 est assortie aux rendements 
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de la période allant de juillet de l’année t jusqu’à juin de l’année t+1. Les portefeuilles sont alors 
reformés annuellement en juillet. Ceci permet aux titres de migrés d’un quintile à l’autre à chaque 
année selon les changements de leur capitalisation boursière. À l’intérieur d’un même quintile, les 
rendements des titres sont pondérés selon leur capitalisation boursière. 
Sous regroupement par ratio BE/ME (5 portefeuilles): 
Les titres utilisés sont tirés du NYSE, AMEX et NASDAQ et classés par ratio BE/ME en fin de 
mois de juin de l’année t. Le ratio BE/ME est obtenu en divisant la valeur comptable de l’équité 
(BE) en fin d’année fiscale par la valeur marchande de l’équité (ME, prix fois nombre d’actions) 
à la fin de décembre de l’année t-1. Ses titres sont alors divisés en quintile selon les points de 
rupture du NYSE. Similairement aux portefeuilles par capitalisation boursière, les portefeuilles 
sont reformés annuellement en juillet. 
Regroupement par taille et momentum (25 portefeuilles) : 
Similairement au regroupement par taille et ratio BE/ME, les portefeuilles sont obtenus selon 
l’intersection de cinq portefeuilles formés par taille (capitalisation boursière) et cinq portefeuilles 
formés par momentum. Ainsi, chaque quintile de taille est séparé en quintile de gagnant, formant 
25 portefeuilles. 
Sous regroupement par momentum (5 portefeuilles): 
Les titres utilisés sont tirés du NYSE, AMEX et NASDAQ et classé selon leur rendement pour la 
période t-12 à t-2. Par exemple, les titres pour le portefeuille de janvier 2013 sont choisis selon 
leur rendement de la période de janvier 2012 à novembre 2012. Le premier quintile contient donc 
les titres ayant le plus faible rendement pour la période de t-12 à t-2.Les portefeuilles sont reformés 
mensuellement, et les rendements des titres par quintile sont pondérés selon leur capitalisation 
boursière. 
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Regroupement par industrie71 (30 portefeuilles) 
Les titres utilisés sont tirés du NYSE, AMEX et NASDAQ et classé dans un portefeuille 
d’industrie à la fin du mois de juin de l’année t selon le code SIC à quatre chiffres. Les codes SIC 
sont tirés de COMPUSTAT en fin d’année fiscale t-1. Dans l’éventualité où le code SIC n’est pas 
fourni par COMPUSTAT, le code SIC du CRSP au juin de l’année t est utilisé. Les rendements 
pondérés par capitalisation boursière sont alors calculés du mois de juillet de l’année t au mois de 
juin de t+1. 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
                                                          
71 Les codes SIC et la classification des industries se retrouvent sur le site de Kenneth French : 
< http://mba.tuck.dartmouth.edu/pages/faculty/ken.french/Data_Library/det_30_ind_port.html> 
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ANNEXE B : CALCUL DES FACTEURS DE FAMA-FRENCH ET CARHART 
Calcul du facteur 𝐫𝐦,𝐭 :  
Le facteur rm,t est obtenu en calculant la différence entre le rendement d’un portefeuille composé 
de tous les titres du CRSP incorporés aux États-Unis et listés sur le NYSE, AMEX ou NASDAQ 
dont le code d’action72 CRSP est 10 ou 11 au début du mois t, moins le rendement du bon du Trésor 
30 jours au mois t. Les titres sont pondérés selon leur capitalisation boursière. 
Calcul des facteurs de Fama et French : 
Le facteur SMBt est obtenu en calculant le rendement moyen de trois portefeuilles à faible 
capitalisation moins le rendement moyen de trois portefeuilles à grande capitalisation : 
𝑆𝑀𝐵𝑡 = 1/3(𝑆𝐻𝑡 + 𝑆𝑀𝑡 + 𝑆𝐿𝑡) −  1/3(𝐵𝐻𝑡 + 𝐵𝑀𝑡 + 𝐵𝐿𝑡) 
Le facteur HMLt est obtenu en calculant le rendement moyen de deux portefeuilles de ratio BE/ME 
faible moins le rendement moyen de deux portefeuilles de ratio BE/ME élevé : 
𝐻𝑀𝐿𝑡 = 1/2(𝑆𝐻𝑡 + 𝐵𝐻𝑡) −  1/2(𝑆𝐿𝑡 + 𝐵𝐿𝑡) 
Calcul du facteur de momentum de Carhart : 
Le facteur MOMt est obtenu en calculant le rendement moyen deux portefeuilles à haut rendements 
antérieurs (gagnants) moins le rendement moyen de deux portefeuilles à faible rendements 
antérieurs (perdants) : 
𝑀𝑂𝑀𝑡 = 1/2(𝑆𝐺𝑡 + 𝐵𝐺) −  1/2(𝑆𝑃𝑡 + 𝐵𝑃𝑡) 
                                                          
72 Code d’authentification de la base de données CRSP lié aux titres boursiers. Le premier chiffre décrit le type d’actif 
et le second chiffre procure plus d’information sur l’actif. Le code 10 est lié aux actions ordinaires d’une compagnie 
qui n’a pas été défini en plus de détails et 11 est lié aux actions ordinaires d’une compagnie qui n’a pas besoin d’être 
défini avec plus de détails. 
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ANNEXE C : RÉSULTATS EMPIRIQUES POUR LES 25 PORTEFEUILLES CLASSÉS PAR TAILLE ET PAR RATIO BE/ME 
Tableau 15 : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles d’évaluation traditionnels et à facteurs empiriques selon l’équation (127). Les bêtas de 
l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) 
estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 25 
portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t 
corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés 
sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement 
égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans Constante          
1.CAPM                   
Estimateur     0,7133%         -85,20% -85,20% 
Fama-Macbeth t-stats     3,3346***         158,90 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,3299***         155,13 (0,0000) 
GMM t-stats     3,2592***         165,80 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur       0,9062%       -90,31% -90,31% 
Fama-Macbeth t-stats       3,3775***       162,75 (0,0000) 
Shanken t-stats       3,2775***       150,13 (0,0000) 
GMM t-stats       2,3618**       163,85 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                   
Estimateur     0,5951% 0,4082%       -77,26% -93,37% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8724*** 2,0063**       157,72 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8703*** 1,9916**       153,54 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7598*** 1,7026*       155,13 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur         -0,7752%     -154,82% -154,82% 
Fama-Macbeth t-stats         -2,2804**     158,73 (0,0000) 
Shanken t-stats         -2,2171**     148,63 (0,0000) 
GMM t-stats         -3,3709***     218,70 (0,0000) 
5.SMB-HML                   
Estimateur       0,9477% 0,1678%     -71,90% -87,53% 
Fama-Macbeth t-stats       3,5888*** 1,0008     154,87 (0,0000) 
Shanken t-stats       3,4551*** 0,9803     139,74 (0,0000) 
GMM t-stats       2,5737** 0,6658     149,01 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur     0,6068%   0,4217%     -50,83% -64,54% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8328***   2,5647**     144,07 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8239***   2,5397**     136,70 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7707***   2,1070**     135,91 (0,0000) 
 
205 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
 
Tableau 15 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
   
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.FFMODEL                   
Estimateur     0,4947% 0,2851% 0,3946%     -43,65% -64,17% 
Fama-Macbeth t-stats     2,4247** 1,3171 2,2886**     143,40 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,4231** 1,2976 2,2643**     136,45 (0,0000) 
GMM t-stats     2,3106** 1,2419 1,9445*     129,52 (0,0000) 
8.MOM                   
Estimateur           -3,7931%   3,99% 3,99% 
Fama-Macbeth t-stats           -3,8194***   159,65 (0,0000) 
Shanken t-stats           -2,9223***   91,94 (0,0000) 
GMM t-stats           -1,6581**   123,14 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur     0,3340% 1,2111% -0,2446% -6,5789%   28,69% 14,43% 
Fama-Macbeth t-stats     1,6253 4,4199*** -1,1978 -6,5233***   143,38 (0,0000) 
Shanken t-stats     1,5542 2,6836*** -0,7814 -3,6439***   43,58 (0,0026) 
GMM t-stats     1,3571 0,8286 -0,2449 -2,9736***   61,26 (0,0000) 
Section B. Avec Constante          
1.CAPM                   
Estimateur   1,9875% -1,1747%         53,82% 51,81% 
Fama-Macbeth t-stats   7,8343*** -3,6326***         79,01 (0,0000) 
Shanken t-stats   7,5879*** -3,5613***         74,12 (0,0000) 
GMM t-stats   8,6298*** -4,4536***         83,40 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur   0,8108%  -0,0170%       0,03% -4,32% 
Fama-Macbeth t-stats   4,4762***  -0,0838       93,40 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,4761***  -0,0838       93,40 (0,0000) 
GMM t-stats   4,4597***  -0,0843       103,30 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                
Estimateur   2,1984% -1,6231% 0,3656%       84,62% 83,23% 
Fama-Macbeth t-stats   8,5176*** -5,0410*** 1,7969*       66,46 (0,0000) 
Shanken t-stats   7,8705*** -4,7970*** 1,7188*       56,74 (0,0001) 
GMM t-stats   8,5294*** -6,1165*** 1,0557       69,50 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur   0,9103%     0,4330%     22,81% 19,46% 
Fama-Macbeth t-stats   4,4067***     2,5868***     88,25 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,3607***    2,5762**     86,41 (0,0000) 
GMM t-stats   4,2332***    2,3197**     97,96 (0,0000) 
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Tableau 15 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME)  
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5.SMB-HML                   
Estimateur   0,8370%  0,0021% 0,4361%     24,02% 17,12% 
Fama-Macbeth t-stats   4,6030***  0,0104 2,6398***     85,19 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,5516***  0,0103 2,6287***     83,30 (0,0000) 
GMM t-stats   4,5319***  0,0107 2,3457**     91,93 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur   1,9233% -1,1291%  0,2989%     54,43% 50,29% 
Fama-Macbeth t-stats   7,1042*** -3,3965***  1,8131*     77,89 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,8946*** -3,3319***  1,7928*     73,36 (0,0000) 
GMM t-stats   10,4796*** -4,8218***  1,5767     80,97 (0,0000) 
7.FFMODEL                   
Estimateur   2,1966% -1,6217% 0,3651% 0,2221%     84,62% 82,43% 
Fama-Macbeth t-stats   7,4814*** -4,6066*** 1,6691* 1,2585     66,23 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,9139*** -4,3626*** 1,5891 1,2128     56,57 (0,0001) 
GMM t-stats   9,9380*** -6,8325*** 0,9864 0,8180     66,67 (0,0000) 
8.MOM                   
Estimateur   0,3631%      -2,1215%   10,52% 6,63% 
Fama-Macbeth t-stats   1,1972      -2,3020**   96,07 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,0793      -2,0840**   78,08 (0,0000) 
GMM t-stats   0,5525      -0,9853   77,30 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur   2,0485% -1,4993% 0,4766% 0,1531% -0,7443%   85,22% 82,27% 
Fama-Macbeth t-stats   8,0193*** -4,5639*** 2,0889** 0,8358 -1,1408   66,23 (0,0000) 
Shanken t-stats   7,3195*** -4,3026*** 1,9673** 0,7976 -1,0490   55,17 (0,0001) 
GMM t-stats   7,7879*** -5,4682*** 1,0256 0,4592 -1,0018   61,94 (0,0000) 
207 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
 
Tableau 16 : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME)  
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus 
par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à 
l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. 
Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur 
statistique t estimée par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de 
Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un 
niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                     
1.SKEW                     
Estimateur       -0,1248%           -0,12% -0,12% 
Fama-Macbeth t-stats       -2,4418**           145,39 (0,0000) 
Shanken t-stats       -2,3535**           133,63 (0,0000) 
GMM t-stats       -1,6347           169,90 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW     
  
      
Estimateur     0,7353% 0,1438%           15,43% 7,74% 
Fama-Macbeth t-stats     3,4353*** 5,4959***           123,74 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,3986*** 5,2554***           104,20 (0,0000) 
GMM t-stats     3,3507*** 5,2618***           101,97 (0,0000) 
3.KURT             
Estimateur         0,0167%         -166,41% -166,41% 
Fama-Macbeth t-stats         3,0301***         164,10 (0,0000) 
Shanken t-stats         2,9871***         156,76 (0,0000) 
GMM t-stats         2,4357***         155,92 (0,0000) 
4. SKEW-KURT             
Estimateur       0,2229% 0,0076%         17,33% 9,82% 
Fama-Macbeth t-stats       7,0891*** 1,5899         124,97 (0,0000) 
Shanken t-stats       6,0426*** 1,4004         79,29 (0,0000) 
GMM t-stats       6,5965*** 1,6316         89,98 (0,0000) 
5. CAPM-KURT             
Estimateur     0,7094%   -0,0161%         7,54% -0,87% 
Fama-Macbeth t-stats     3,3172***   -3,5550***         130,93 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,2837***   -3,4217***         111,03 (0,0000) 
GMM t-stats     3,1884***   -2,5087**         109,11 (0,0000) 
6. KLMODEL             
Estimateur     0,7591% 0,2002% 0,0034%         17,78% 6,04% 
Fama-Macbeth t-stats     3,6009*** 3,3089*** 0,3031         123,18 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,5364*** 2,8199*** 0,2583         87,01 (0,0000) 
GMM t-stats     3,5994*** 3,1113*** 0,2757         84,89 (0,0000) 
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Tableau 16 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.KLMODEL-FFMODEL                     
Estimateur     0,4670% 0,2414% 0,0052% 0,2200% 0,4047%     82,73% 78,19% 
Fama-Macbeth t-stats     2,2908** 5,5740*** 0,6968 1,0856 2,4533**     98,94 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,2714** 4,4642*** 0,5606 0,9279 2,1912**     58,75 (0,0000) 
GMM t-stats     2,1797** 4,9382*** 0,6544 0,8506 1,9983**     70,87 (0,0000) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur     0,5152% 0,2522% 0,0052% -0,1026% 0,6194% 1,3317%   84,86% 79,82% 
Fama-Macbeth t-stats     2,5351** 5,7856*** 0,6989 -0,5435 3,8917*** 2,0780**   91,68 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,5121** 4,3352*** 0,5270 -0,4519 3,4021*** 1,5216   46,95 (0,0004) 
GMM t-stats     2,3380** 4,8665*** 0,5050 -0,3210 2,5624** 1,5145   64,92 (0,0000) 
Section B. Avec constante            
1.SKEW             
Estimateur   1,0881%   0,0998%           53,43% 51,40% 
Fama-Macbeth t-stats   5,8162***   3,8318***           83,92 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,6591***   3,7795***           79,45 (0,0000) 
GMM t-stats   6,1514***   4,8055***           77,42 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW            
Estimateur  1,6107% -0,8101% 0,0697%           58,22% 54,42% 
Fama-Macbeth t-stats  3,8478*** -1,7470* 2,0107**           77,63 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,7621*** -1,7152* 1,9784**           74,21 (0,0000) 
GMM t-stats  3,5072*** -1,5988 2,1273**           78,11 (0,0000) 
3.KURT            
Estimateur  1,4347%   -0,0174%           58,90% 57,11% 
Fama-Macbeth t-stats  7,8679***   -3,9801***           81,23 (0,0000) 
Shanken t-stats  7,6736***   -3,9398***           77,27 (0,0000) 
GMM t-stats  6,8088***   -3,3768***           78,88 (0,0000) 
4. SKEW-KURT            
Estimateur  1,8873%   -0,0062% -0,0249%         61,78% 58,31% 
Fama-Macbeth t-stats  5,0807***   -0,1137 -3,2511***         81,20 (0,0000) 
Shanken t-stats  4,6783***   -0,1057 -3,0392***         68,84 (0,0000) 
GMM t-stats  3,6072***   -0,0905 -2,3008**         74,24 (0,0000) 
5. CAPM-KURT            
Estimateur  1,6245% -0,8312%   -0,0166%         59,77% 56,11% 
Fama-Macbeth t-stats  4,1719*** -1,8979*   -3,6783***         78,25 (0,0000) 
Shanken t-stats  4,0709*** -1,8613*   -3,6384***         74,50 (0,0000) 
GMM t-stats  3,7923*** -1,7806*   -3,4288***         78,31 (0,0000) 
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Tableau 16 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
6. KLMODEL              
Estimateur   1,8837% -1,1058% -0,0228% -0,0280%         62,03% 56,61% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9990*** -2,7271*** -0,3918 -2,8132***         77,39 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,4512*** -2,4927** -0,3526 -2,5356**         61,36 (0,0000) 
GMM t-stats   3,3207*** -2,0762** -0,3202 -2,3288**         71,70 (0,0000) 
7.KLMODEL-FFMODEL     
  
      
Estimateur   1,3593% -0,8361% 0,1565% -0,0013% 0,3631% 0,2564%     88,89% 85,96% 
Fama-Macbeth t-stats   4,5047*** -2,2949** 3,2904*** -0,1671 1,7477* 1,5177     62,73 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,8690*** -2,0550** 2,8840*** -0,1472 1,5956 1,4200     46,28 (0,0007) 
GMM t-stats   3,7041*** -2,1671** 3,4894*** -0,1847 1,0610 1,0319     52,60 (0,0001) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur   1,2391% -0,7031% 0,1680% -0,0007% 0,2317% 0,3485% 0,4340%   89,13% 85,51% 
Fama-Macbeth t-stats   3,9925*** -1,8962* 3,4413*** -0,0919 1,2119 2,1774** 0,6875   61,73 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,3785*** -1,6762* 2,9734*** -0,0799 1,1104 2,0470** 0,5897   44,20 (0,0009) 
GMM t-stats   3,2541*** -1,7303* 3,5813*** -0,0973 1,1373 1,8724* 0,6755   51,24 (0,0000) 
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Tableau 17 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken 
(1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                               
1.RLABOR                               
Estimateur      -0,9680%                 -76,98% -76,98% 
Fama-Macbeth t-stats      -3,6639***          147,32 (0,0000) 
Shanken t-stats      -1,3442          19,76 (0,7104) 
GMM t-stats      -1,3773          30,60 (0,1329) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur     0,7436%  -0,4981%                 -62,55% -77,33% 
Fama-Macbeth t-stats    3,4782***  -5,4548***          144,05 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,1812***  -3,3456***          53,03 (0,0004) 
GMM t-stats    3,0336***  -3,5258***          70,14 (0,0000) 
3.RPREM                 
Estimateur       0,9177%                  -11,38% -11,38% 
Fama-Macbeth t-stats     4,1872***           146,72 (0,0000) 
Shanken t-stats     1,8980*           29,94 (0,1868) 
GMM t-stats     1,4895           57,29 (0,0001) 
4.RLABOR-RPREM                 
Estimateur       0,6792% -0,3966%                 -3,56% -12,97% 
Fama-Macbeth t-stats     5,0836*** -1,6650*          141,36 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,5606** -0,8328          35,23 (0,0493) 
GMM t-stats     2,2463** -0,5217          52,36 (0,0003) 
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Tableau 17 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
5.CAPM-RPREM                               
Estimateur     0,5246% 0,6193%                  5,04% -3,60% 
Fama-Macbeth t-stats    2,4870** 5,4692***           141,74 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3098** 3,3145***           50,97 (0,0007) 
GMM t-stats    2,4553** 2,6534***           86,92 (0,0000) 
6.PLMODEL                 
Estimateur     0,5306% 0,6110% -0,0782%                 5,15% -8,40% 
Fama-Macbeth t-stats    2,5360** 4,9387*** -0,7728          138,02 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3853** 3,0072*** -0,4706          50,28 (0,0005) 
GMM t-stats    2,5215** 2,4627** -0,4753          86,24 (0,0000) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur     0,5011% 0,7818% -0,1453%       0,1828% 0,3421%     72,71% 65,53% 
Fama-Macbeth t-stats    2,4560** 6,2177*** -1,5527     0,8837 2,0532**    115,67 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3629** 3,1421*** -0,7863     0,5408 1,4013    28,95 (0,0887) 
GMM t-stats    2,3652** 2,4159** -0,7194     0,6466 1,4563    58,87 (0,0000) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,4921% 0,7559% -0,1595%      0,2436% 0,3028% -1,5352%   72,79% 63,72% 
Fama-Macbeth t-stats    2,4146** 6,2138*** -1,6414     1,2356 1,8533* -2,2974**   115,62 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3348** 3,2106*** -0,8486     0,7894 1,3065 -1,2132   30,22 (0,0491) 
GMM t-stats    2,1993** 2,3762** -0,7606     0,8305 1,2450 -1,0148   58,43 (0,0000) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur     0,7822%       -0,0591% 0,0184%         25,93% 15,34% 
Fama-Macbeth t-stats    3,6741***     -4,0810*** 1,2761      133,34 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,4049***     -2,5750** 0,8031      52,33 (0,0003) 
GMM t-stats    3,2724***     -2,1830** 0,5411      72,86 (0,0000) 
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Tableau 17 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
10.FHMODEL alpha cond                              
Estimateur     0,6985%   -0,1708% 0,3931%             -78,78% -104,32% 
Fama-Macbeth t-stats    3,3171***   -0,4587 1,4493        148,82 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,2745***   -0,4026 1,2728        114,24 (0,0000) 
GMM t-stats    3,1504***   -0,3585 1,1057        176,79 (0,0000) 
11.FHMODEL                 
Estimateur     0,7055%   -1,4602% 0,7900% -0,0950% 0,0539%         40,38% 24,69% 
Fama-Macbeth t-stats    3,3601***   -4,5772*** 3,6814*** -7,9892*** 5,2477***      119,14 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8320***   -1,8811* 1,5202 -3,3031*** 2,1649**      19,78 (0,4720) 
GMM t-stats    2,6675***   -1,8086* 1,3996 -3,2668*** 2,1214**      69,58 (0,0000) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur     0,5340% 0,8429% 0,3394% -0,4294% 0,7360% -0,0856% 0,0704%         65,50% 51,30% 
Fama-Macbeth t-stats    2,6179*** 4,9756*** 2,2010** -1,4959 2,6959*** -6,2361*** 4,4842***      105,07 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3972** 1,7361* 0,7671 -0,5245 0,9428 -2,1871** 1,5633      12,63 (0,8131) 
GMM t-stats    2,5641** 1,6208 0,6931 -0,5402 1,0072 -1,8012* 1,3319      17,08 (0,4492) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur     0,5478%   -1,4573% 1,3267% -0,0429% 0,0078% -0,0743% 0,5316%     85,44% 79,45% 
Fama-Macbeth t-stats    2,6888***   -5,6141*** 6,7728*** -4,7444*** 0,9523 -0,3491 3,0762***    91,19 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,5830**   -2,6862*** 3,2496*** -2,2964** 0,4586 -0,2007 1,9524*    20,37 (0,3122) 
GMM t-stats    2,5981***   -1,9091* 2,7727*** -1,7442* 0,3846 -0,1969 1,7705*    29,80 (0,0278) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,5300%   -1,5331% 1,4298% -0,0374% 0,0058% 0,0200% 0,4577% -1,3190%   85,90% 78,86% 
Fama-Macbeth t-stats    2,6056***   -5,8293*** 6,6885*** -4,1668*** 0,7079 0,0982 2,7537*** -2,0410**   91,09 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,5100**   -2,7164*** 3,1188*** -1,9660** 0,3321 0,0564 1,7728* -0,9751   19,31 (0,3113) 
GMM t-stats    2,4804**   -2,0928** 2,8340*** -1,5638 0,2582 0,0535 1,5599 -0,7236   25,89 (0,0556) 
213 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
Tableau 17 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section B. Avec Constante                
1.RLABOR                              
Estimateur   0,7554%   -0,0623%                 0,37% -3,97% 
Fama-Macbeth t-stats   3,5716***   -0,6349          92,39 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5248***   -0,6268          89,98 (0,0000) 
GMM t-stats   3,6028***   -0,5853          91,52 (0,0000) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur   1,9038% -1,0819%  -0,2115%                 58,12% 54,31% 
Fama-Macbeth t-stats   7,3638*** -3,3088***  -2,3109**          75,07 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,2651*** -2,9751***  -1,9753**          54,34 (0,0002) 
GMM t-stats   6,4022*** -3,0382***  -2,0219**          59,30 (0,0000) 
3.RPREM                 
Estimateur   0,4937%   0,4280%                  36,76% 34,01% 
Fama-Macbeth t-stats   2,1172**  3,3151***           92,20 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,5573  2,4526**           49,88 (0,0015) 
GMM t-stats   1,3220  2,0251**           80,37 (0,0000) 
5.RLABOR-RPREM                 
Estimateur   0,5895%   0,4569% 0,1571%                 39,59% 34,10% 
Fama-Macbeth t-stats   2,6566***  3,3977*** 1,5398          91,03 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,7897*  2,3035** 1,0451          41,31 (0,0109) 
GMM t-stats   1,7272*  2,2348** 1,0994          53,06 (0,0002) 
5.CAPM-RPREM                 
Estimateur   1,5862% -0,8944% 0,3269%                  74,70% 72,40% 
Fama-Macbeth t-stats   5,0509*** -2,4679** 2,3707**           77,02 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,0652*** -2,1038** 1,9155*           49,89 (0,0010) 
GMM t-stats   3,5288*** -1,9705** 1,6026           70,08 (0,0000) 
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Tableau 17 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6.PLMODEL                               
Estimateur   1,5855% -0,8908% 0,3229% -0,0345%                 74,73% 71,12% 
Fama-Macbeth t-stats   5,0610*** -2,4880** 2,1813** -0,3468          74,84 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,0864*** -2,1294** 1,7671* -0,2814          48,79 (0,0009) 
GMM t-stats   3,4931*** -1,9707** 1,4745 -0,2861          67,36 (0,0000) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur   1,8418% -1,2782% 0,1044% -0,2263%       0,4211% 0,1545%     89,51% 86,75% 
Fama-Macbeth t-stats   6,5779*** -3,6512*** 0,9487 -2,4823**     1,9875** 0,9106    61,87 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,3380*** -3,1458*** 0,7744 -2,0262**     1,7433* 0,8279    40,75 (0,0040) 
GMM t-stats   5,3391*** -3,8114*** 0,5933 -1,9140*     1,0965 0,5518    40,93 (0,0025) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   1,8709% -1,3283% 0,0303% -0,2623%      0,5734% 0,0554% -1,2377%   89,97% 86,62% 
Fama-Macbeth t-stats   6,6338*** -3,7667*** 0,2880 -2,7741***     2,7989*** 0,3303 -1,8559*   61,82 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,1236*** -3,1216*** 0,2242 -2,1563**     2,3900** 0,2937 -1,4586   36,87 (0,0082) 
GMM t-stats   5,1426*** -3,7933*** 0,1177 -1,5915     1,5910 0,2053 -0,9543   37,65 (0,0043) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur   2,0237% -1,2207%       0,0138% -0,0168%         57,60% 51,54% 
Fama-Macbeth t-stats   6,0442*** -3,3423***     0,9963 -1,2889      78,93 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,4857*** -3,1181***     0,9063 -1,1717      65,02 (0,0000) 
GMM t-stats   4,4956*** -2,7285***     0,9110 -1,0554      75,77 (0,0000) 
10.FHMODEL alpha cond                 
Estimateur   2,1015% -1,3214%   -0,3963% 0,6986%             72,90% 69,03% 
Fama-Macbeth t-stats   8,3366*** -4,2079***   -1,0730 2,5620**        61,00 (0,0000) 
Shanken t-stats   6,2024*** -3,4644***   -0,8010 1,9146*        33,77 (0,0519) 
GMM t-stats   7,7733*** -4,9687***   -0,8600 2,1921**        54,30 (0,0001) 
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Tableau 17 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
11.FHMODEL                               
Estimateur   2,4982% -1,7172%   -0,4617% 0,8904% 0,0050% 0,0075%         75,12% 68,58% 
Fama-Macbeth t-stats   7,1504*** -4,5887***   -1,4583 4,1499*** 0,4664 0,9379      60,54 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,5693*** -3,2209***   -0,9377 2,6772*** 0,3019 0,6081      24,72 (0,2122) 
GMM t-stats   4,5020*** -3,4406***   -1,0645 2,7276*** 0,3304 0,5660      39,69 (0,0036) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur   2,1266% -1,4922% 0,5958% 0,3644% 0,1361% 0,8935% -0,0065% 0,0303%         89,20% 84,76% 
Fama-Macbeth t-stats   6,7364*** -4,0901*** 3,6988*** 2,3433** 0,4374 3,2745*** -0,5636 2,2774**      55,02 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,6665*** -1,8778* 1,4742 0,9321 0,1747 1,3070 -0,2266 0,9082      8,62 (0,9679) 
GMM t-stats   2,9303*** -2,1120** 1,3101 0,8701 0,2023 1,3869 -0,2273 0,8248      12,65 (0,7592) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur   2,2701% -1,6831%   0,3296% 0,3664% -0,0042% 0,0092% 0,2489% 0,3164%     92,80% 89,83% 
Fama-Macbeth t-stats   5,3425*** -3,6500***   0,8928 1,7109* -0,3930 1,1261 1,1835 1,8408*    39,08 (0,0028) 
Shanken t-stats   3,5967*** -2,5962**   0,6036 1,1620 -0,2678 0,7680 0,9104 1,4996    17,71 (0,4746) 
GMM t-stats   3,9551*** -2,9225***   0,6535 1,1742 -0,3151 1,0117 0,9949 1,5562    25,28 (0,0885) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   2,3707% -1,8084%   0,2956% 0,4780% 0,0058% 0,0063% 0,4041% 0,1964% -1,0099%   93,82% 90,72% 
Fama-Macbeth t-stats   5,4993*** -3,8696***   0,8022 2,1425** 0,5361 0,7723 2,0051** 1,1873 -1,5638   36,40 (0,0041) 
Shanken t-stats   3,3660*** -2,5191**   0,4934 1,3236 0,3325 0,4798 1,4580 0,9316 -0,9856   13,64 (0,6926) 
GMM t-stats   3,5245*** -2,7680***   0,5164 1,3616 0,3753 0,6113 1,2242 0,8289 -1,0944   20,43 (0,2013) 
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Tableau 18 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques 
des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements 
excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche 
de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon 
l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc                                     
Estimateur    0,6840% 0,2624%    -0,0677% 0,0373% -0,0069% 0,0024%          54,85% 39,80% 
Fama-Macbeth t-stats    3,2510*** 8,0659***    -4,9985*** 3,7481*** -5,7445*** 2,2446**          116,24 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,7159*** 3,8239***    -2,0466** 1,5377 -2,3572** 0,9183          19,05 (0,4536) 
GMM t-stats    2,8015*** 3,3718***    -1,4396 1,7868* -1,9373* 0,8530          26,55 (0,0879) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur    0,7408% 0,1405%  -0,0037% -0,2547%              18,01% 1,61% 
Fama-Macbeth t-stats    3,5177*** 5,3726***  -0,0100 -0,9360              119,50 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,4600*** 4,9167***  -0,0085 -0,7964              86,04 (0,0000) 
GMM t-stats    3,5368*** 4,8383***  -0,0078 -0,7285              86,07 (0,0000) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur    0,6327% 0,2079%  -1,3368% 0,8622% -0,0592% 0,0344% -0,0051% 0,0003%          58,82% 38,23% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0387*** 6,8920***  -4,0145*** 3,6620*** -4,5724*** 3,7605*** -4,8541*** 0,3427          111,91 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,6537*** 3,4645***  -1,6881* 1,5447 -1,9311* 1,5936 -2,0614** 0,1455          19,48 (0,3018) 
GMM t-stats    2,5148** 3,2657***  -1,7625* 1,8224* -1,7370* 1,8010* -1,8533* 0,1479          40,17 (0,0007) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur    0,5570% 0,0828% 0,0242%   -0,0641% 0,0259% -0,0074% 0,0018% -0,0003% 0,0007%        76,26% 62,01% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7263*** 1,4992 2,0499**   -4,8420*** 2,7654*** -5,8000*** 1,5580 -2,1105** 3,6765***        112,35 0,0000 
Shanken t-stats    2,4227** 0,5000 0,6736   -1,5507 0,8888 -1,8575* 0,4971 -0,6799 1,1726        11,23 0,7948 
GMM t-stats   2,3306** 0,4661 0,9778   -0,9635 0,7537 -1,7283* 0,6470 -0,6296 1,2364        10,65 0,7770 
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Tableau 18 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur   0,7446% 0,2085% 0,0064% -0,3179% -0,1174%              20,21% -0,79% 
Fama-Macbeth t-stats   3,5383*** 4,6418*** 0,8105 -1,1939 -0,5053              119,34 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,4139*** 3,5379*** 0,6201 -0,8793 -0,3720              63,85 (0,0000) 
GMM t-stats   3,5439*** 3,3379*** 0,5816 -0,7709 -0,3328              60,39 (0,0000) 
6. CAPM4MC                      
Estimateur   0,5042% 0,0772% 0,0218% -1,0381% 0,8804% -0,0504% 0,0127% -0,0049% 0,0008% -0,0004% 0,0006%        80,11% 63,29% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4789** 1,3907 2,0909** -3,7034*** 3,4849*** -3,9848*** 1,2573 -4,2387*** 0,8951 -2,5159** 3,3999***        99,94 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,3056** 0,5043 0,7560 -1,2907 1,2125 -1,3912 0,4389 -1,4828 0,3125 -0,8803 1,1830        11,85 (0,6181) 
GMM t-stats   2,2192** 0,4604 1,0231 -1,3461 1,4834 -0,9673 0,3842 -1,7087* 0,3999 -0,8820 1,2577        11,24 (0,5910) 
7. CAPM4MC-PLMODEL                      
Estimateur   0,5068% 0,0481% 0,0190% -1,1404% 0,8864% -0,0422% 0,0039% -0,0051% 0,0005% -0,0004% 0,0006% 0,0810% -0,1793%      80,34% 57,10% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4916** 1,0118 1,8141* -3,8428*** 3,2090*** -2,7893*** 0,3197 -4,3092*** 0,5131 -2,4637** 3,2374*** 0,5559 -1,6469      93,06 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,2882** 0,3474 0,6079 -1,2394 1,0328 -0,8986 0,1030 -1,3961 0,1655 -0,7984 1,0431 0,1789 -0,5311      9,47 (0,6621) 
GMM t-stats   2,2682** 0,2594 0,7884 -1,3044 1,1980 -0,6320 0,0968 -1,6931* 0,1905 -0,8038 1,1410 0,1706 -0,4539      9,32 (0,5923) 
8. CAPM4MC-FFMODEL                      
Estimateur   0,5037% 0,1973% -0,0006% -1,1795% 1,1367% -0,0155% -0,0009% -0,0019% 0,0022% -0,0002% -0,00003%   -0,0556% 0,5298%    88,55% 75,03% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4844** 3,8296*** -0,0633 -3,8794*** 4,4819*** -1,1929 -0,0949 -1,8954* 2,5169** -1,4756 -0,2086   -0,2976 3,3133***    81,88 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,4408** 2,1491** -0,0356 -2,0912** 2,4160** -0,6445 -0,0513 -1,0310 1,3632 -0,7999 -0,1129   -0,2033 2,4528**    23,41 (0,0245) 
GMM t-stats   2,4040** 1,9168* -0,0427 -1,8237* 1,8645* -0,5169 -0,0422 -1,2720 1,4409 -0,7764 -0,1104   -0,1850 2,1492**    30,70 (0,0012) 
9. CAPM4MC-CAMODEL                      
Estimateur   0,5133% 0,1901% 0,0032% -1,1184% 1,0257% -0,0166% 0,0006% -0,0022% 0,0019% -0,0002% 0,0001%   -0,0907% 0,5511% 0,2827%   88,60% 72,64% 
Fama-Macbeth t-stats   2,5308** 3,5249*** 0,2973 -3,8259*** 3,2844*** -1,2842 0,0654 -1,8827* 2,0247** -1,2317 0,2803   -0,4959 3,5009*** 0,2505   80,11 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,4879** 2,0299** 0,1702 -2,1293** 1,8218* -0,7159 0,0365 -1,0514 1,1296 -0,6879 0,1557   -0,3514 2,6806*** 0,1397   24,39 (0,0112) 
GMM t-stats   2,4557** 1,9736** 0,2006 -1,9794** 1,7696* -0,5650 0,0302 -1,2265 1,4605 -0,7158 0,1721   -0,2674 2,1242** 0,1634   29,31 (0,0011) 
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Tableau 18 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
Section B. Avec constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc         
  
          
    
            
Estimateur   2,0317% -1,2462% 0,1213%    -0,0247% 0,0166% -0,0038% 0,0034%          70,04% 60,05% 
Fama-Macbeth t-stats   5,5916*** -3,1853*** 3,4804***    -1,7696* 1,6212 -3,5145*** 3,1489***          73,24 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,4838*** -2,1679** 2,3840**    -1,1111 1,0194 -2,2171** 1,9762**          28,43 (0,0755) 
GMM t-stats   3,8738*** -2,5224** 2,4446**    -0,9745 1,2029 -2,1342** 1,8566*          35,39 (0,0084) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur   2,6056% -1,8204% 0,0317%  -0,5075% 0,9934%              75,78% 70,93% 
Fama-Macbeth t-stats   6,7346*** -4,4903*** 0,9893  -1,4411 4,2350***              60,73 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,0885*** -2,9667*** 0,6758  -0,8796 2,5928***              22,38 (0,3778) 
GMM t-stats   3,5211*** -2,7426*** 0,6779  -0,9539 2,5328**              39,28 (0,0062) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur   2,3376% -1,5891% 0,0387%  -0,5803% 1,0630% 0,0010% 0,0010% -0,0006% 0,0009%          77,00% 65,50% 
Fama-Macbeth t-stats   6,3668*** -4,0117*** 1,1049  -1,8865* 4,3867*** 0,0750 0,1166 -0,6227 1,1353          59,16 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5920*** -2,4934** 0,6929  -1,0725 2,4962** 0,0428 0,0667 -0,3584 0,6498          18,83 (0,3384) 
GMM t-stats   3,8269*** -2,8208*** 0,8646  -1,1968 2,4273** 0,0417 0,0628 -0,3601 0,7621          31,91 (0,0103) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur   1,5254% -0,8657% -0,0094% 0,0023%   -0,0321% 0,0139% -0,0051% 0,0024% -0,0002% 0,0004%        84,15% 74,65% 
Fama-Macbeth t-stats   4,7683** -2,3105** -0,1539 0,2001   -2,2150** 1,4447 -3,9933*** 2,1097** -1,2087 2,3273**        68,09 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,9808** -1,1001 -0,0665 0,0863   -0,9291 0,6087 -1,6783* 0,8840 -0,5101 0,9754        11,75 (0,7610) 
GMM t-stats  2,1949** -1,2533 -0,0642 0,1195   -0,6741 0,5546 -1,5799 1,0493 -0,4970 1,0214        10,11 (0,8126) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur  2,9101% -2,1251% -0,0754% -0,0355% -0,1294% 0,9483%              79,41% 73,99% 
Fama-Macbeth t-stats  6,7853*** -4,8896*** -1,2642 -3,7961*** -0,4768 4,2214***              60,68 (0,0000) 
Shanken t-stats  3,4936*** -2,7430*** -0,6753 -2,0562** -0,2481 2,1970**              16,09 (0,7113) 
GMM t-stats  2,6346*** -2,2626** -0,6226 -1,9218* -0,2186 2,0063**              28,96 (0,0666) 
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Tableau 18 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6. CAPM4MC    
  
      
    
      
Estimateur  1,9206% -1,3066% -0,0358% -0,0097% -0,4139% 1,0631% -0,0041% -0,0088% -0,0009% 0,0015% -0,0003% 0,0001%        91,73% 84,74% 
Fama-Macbeth t-stats  5,9914*** -3,5183*** -0,5874 -1,0176 -1,4897 4,2083*** -0,3063 -0,8514 -0,8273 1,6170* -1,8577 0,9167        51,31 (0,0000) 
Shanken t-stats  2,5494** -1,7179* -0,2600 -0,4571 -0,6411 1,8077* -0,1318 -0,3667 -0,3583 0,6971 -0,8019 0,3951        9,29 (0,8120) 
GMM t-stats  2,3959** -1,6884* -0,2602 -0,5641 -0,5734 1,7710* -0,1050 -0,3101 -0,3654 0,8663 -0,8772 0,3992        14,16 (0,3625) 
7. CAPM4MC-PLMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  2,4160% -1,7557% -0,0410% -0,0122% 0,1985% 0,8414% -0,0135% 0,0023% 0,0009% 0,0022% -0,0002% 0,00002% 0,5493% 0,1691%      94,09% 87,11% 
Fama-Macbeth t-stats  6,8095*** -4,4021*** -0,8243 -1,2754 0,6858 3,0596*** -0,9026 0,1887 0,8735 2,0368** -1,3666 0,1270 3,4469*** 1,3525      42,27 (0,0000) 
Shanken t-stats  2,7921*** -2,0332** -0,3594 -0,5527 0,2842 1,2648 -0,3735 0,0781 0,3646 0,8435 -0,5684 0,0528 1,4231 0,5588      7,11 (0,8504) 
GMM t-stats  2,7805*** -2,2278** -0,3153 -0,5864 0,2854 1,2743 -0,2982 0,0722 0,3785 0,9014 -0,5569 0,0534 1,3106 0,5531      10,58 (0,4795) 
8. CAPM4MC-FFMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  2,2695% -1,6938% 0,0001% -0,0088% 0,3160% 0,4451% 0,0032% 0,0041% 0,0009% -0,0001% -0,0001% 0,0001%   0,2128% 0,3330%    93,63% 86,10% 
Fama-Macbeth t-stats  5,2663*** -3,5881*** 0,0023 -0,9323 0,8571 1,6870* 0,2327 0,4175 0,8454 -0,1291 -0,3890 0,9629   1,1025 2,0369**    36,81 (0,0002) 
Shanken t-stats  3,1434*** -2,2792** 0,0014 -0,5810 0,5142 1,0138 0,1401 0,2518 0,5107 -0,0779 -0,2349 0,5811   0,8022 1,5863    13,11 (0,3608) 
GMM t-stats  3,3382*** -2,5526** 0,0015 -0,7369 0,5744 1,1138 0,1413 0,2388 0,5137 -0,0817 -0,2832 0,5919   0,9339 1,6728*    18,13 (0,0786) 
9. CAPM4MC-CAMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  3,2203% -2,6855% -0,0296% -0,0399% 0,4906% 0,9747% 0,0191% -0,0054% 0,0045% 0,0012% -0,0002% -0,0004%   0,5844% 0,0931% -3,0585%   95,40% 88,95% 
Fama-Macbeth t-stats  6,3618*** -4,9169*** -0,5457 -3,4265*** 1,2931 3,1259*** 1,3677 -0,5539 2,9263*** 1,3038 -1,1995 -2,0265**   3,0733*** 0,5799 -2,4271**   30,47 (0,0013) 
Shanken t-stats  2,2212** -1,8292* -0,2011 -1,2435 0,4544 1,0987 0,4828 -0,1962 1,0306 0,4615 -0,4252 -0,7127   1,4598 0,3137 -0,8564   3,71 (0,9775) 
GMM t-stats  2,2913** -1,9521* -0,1742 -1,0462 0,4892 1,1301 0,5407 -0,1774 0,8104 0,4846 -0,5100 -0,5748   1,8228* 0,3065 -0,6454   6,54 (0,7679) 
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Tableau 19 : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour le modèle CAPM-ACS selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et ratio BE/ME. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken 
(1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                         
  
      
1.CAPMACS alpha inc                   
  
                  
Estimateur     0,6005% -0,5850% -0,0413% -0,0043%     -0,0187% -0,0057% -0,0082% -0,0012% -0,0054% 0,0007% -0,00003% 0,0002%           80,39% 60,77% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9346*** -5,5825*** -0,7695 -0,4491     -1,2345 -0,5659 -3,5156*** -0,6342 -4,1800*** 0,5701 -0,1887 1,2747           103,68 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,6246*** -1,9198* -0,2766 -0,1619     -0,4237 -0,1950 -1,2055 -0,2172 -1,4388 0,1957 -0,0650 0,4391           11,98 (0,5289) 
GMM t-stats     2,5927*** -1,4907 -0,2236 -0,1805     -0,2994 -0,1722 -1,4057 -0,1697 -1,5703 0,1705 -0,0519 0,4829           8,81 (0,7190) 
2. CAPMACS beta inc            
  
           
Estimateur     0,7529% -0,1932% 0,1621% -0,0005% -0,2325% -0,2436%                           21,01% -5,31% 
Fama-Macbeth t-stats     3,5776*** -2,3853** 3,6085*** -0,0592 -0,8380 -0,9886                           114,30 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,4492*** -1,7539* 2,7381*** -0,0453 -0,6139 -0,7237                           60,55 (0,0000) 
GMM t-stats     3,6435*** -1,7342* 2,2606** -0,0431 -0,4837 -0,5772                           55,09 (0,0000) 
3. CAPMACS            
  
           
Estimateur     0,5232% -0,5611% -0,0231% -0,0237% -1,1111% 0,3186% 0,0244% -0,0298% -0,0073% -0,0001% -0,0003% -0,0008% -0,000004% -0,0003%           88,10% 71,43% 
Fama-Macbeth t-stats     2,5738** -5,3536*** -0,4488 -2,3252** -3,5907*** 1,1278 1,5267 -2,4271** -3,2876*** -0,0562 -0,3034 -0,8016 -0,0220 -1,7804*           77,58 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,4347** -2,0429** -0,1797 -0,9222 -1,3680 0,4290 0,5809 -0,9242 -1,2521 -0,0214 -0,1164 -0,3058 -0,0084 -0,6785           11,05 (0,4392) 
GMM t-stats     2,4204** -1,6638* -0,1447 -0,9402 -1,5296 0,3543 0,4865 -1,0118 -1,3609 -0,0165 -0,1352 -0,2504 -0,0060 -0,8679           11,50 (0,3200) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur     0,5187% -0,6716% -0,0415% -0,0290% -1,2285% 0,2491% 0,0417% -0,0440% -0,0078% -0,0011% -0,0002% -0,0015% 0,00005% -0,0004% -0,3233%         88,43% 69,16% 
Fama-Macbeth t-stats     2,5511** -5,1952*** -0,8247 -2,8138*** -4,1471*** 0,8281 2,1538** -3,0413*** -3,6713*** -0,4901 -0,2141 -1,2129 0,2516 -2,1539** -1,7130*         75,18 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,3345** -1,6077 -0,2704 -0,9099 -1,2876 0,2562 0,6654 -0,9404 -1,1392 -0,1515 -0,0669 -0,3755 0,0783 -0,6679 -0,5289         7,09 (0,7169) 
GMM t-stats    2,2797** -1,3643 -0,2053 -0,9027 -1,5300 0,2398 0,5580 -0,8923 -1,2723 -0,1307 -0,0767 -0,3346 0,0612 -0,7821 -0,4816         7,73 (0,5617) 
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Tableau 19 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
     TestWald (valeur-p) 
5. CAPMACS-FFMODEL                   
  
                  
Estimateur     0,5442% -0,4988% 0,1040% -0,0208% -0,9263% 0,5261% 0,0203% -0,0341% -0,0050% 0,0022% 0,0003% 0,0011% 0,00004% -0,0005%   0,1404% 0,3895%     92,39% 77,16% 
Fama-Macbeth t-stats     2,6800*** -4,6746*** 1,8898* -2,1541** -2,8138*** 1,9475* 1,2436 -2,7381*** -2,2232** 1,1862 0,3063 1,1301 0,2427 -2,7604***   0,7386 2,3921**     63,11 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,5955*** -2,1646** 0,9080 -1,0397 -1,3002 0,9001 0,5744 -1,2656 -1,0276 0,5480 0,1426 0,5243 0,1128 -1,2786   0,4423 1,5671     13,27 (0,1508) 
GMM t-stats     2,6349*** -1,8972* 0,7761 -1,2010 -1,3921 0,8648 0,5147 -1,2860 -1,1281 0,5317 0,1930 0,4841 0,0997 -1,6230   0,5185 1,4372     12,88 (0,1162) 
6.CAPMACS-CAMODEL                         
Estimateur     0,5745% -0,4961% 0,0708% -0,0145% -0,8212% 0,2161% 0,0232% -0,0340% -0,0042% 0,0000% -0,0003% 0,0001% 0,0001% -0,0003%   0,0867% 0,4144% 0,5832%   92,69% 74,93% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8308*** -4,6399*** 1,1786 -1,3305 -2,6291*** 0,7231 1,4341 -2,7290*** -2,0049** -0,0067 -0,2288 0,1391 0,7616 -1,3854   0,4639 2,5728** 0,4856   62,63 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7505*** -2,1832** 0,5708 -0,6448 -1,2356 0,3391 0,6732 -1,2818 -0,9430 -0,0031 -0,1078 0,0654 0,3595 -0,6494   0,2850 1,7250* 0,2286   13,60 (0,0928) 
GMM t-stats     2,6703*** -1,9283* 0,5084 -0,6472 -1,2962 0,3471 0,5780 -1,2652 -0,9500 -0,0031 -0,1366 0,0575 0,3031 -0,7645   0,2956 1,4854 0,2802   11,31 (0,1256) 
Section B. Avec constante                        
1.CAPMACS alpha inc            
  
           
Estimateur   1,7480% -1,0477% -0,2979% -0,0980% -0,0120%     -0,0093% -0,0101% -0,0018% -0,0008% -0,0037% 0,0017% -0,0001% 0,0002%           86,45% 72,89% 
Fama-Macbeth t-stats   5,4390*** -2,7613*** -2,6890*** -1,7827* -1,2604     -0,6047 -1,0084 -0,7435 -0,3886 -2,7423*** 1,5692 -0,3465 1,0525           62,21 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,3433** -1,3550 -1,1695 -0,8062 -0,5732     -0,2627 -0,4401 -0,3227 -0,1686 -1,1941 0,6822 -0,1512 0,4591           11,55 (0,5651) 
GMM t-stats   2,0723** -1,2274 -0,9431 -0,5793 -0,6125     -0,1880 -0,3499 -0,3300 -0,1920 -1,1826 0,7472 -0,1336 0,4894           9,71 (0,6415) 
2. CAPMACS beta inc                         
Estimateur   2,9213% -2,1259% -0,1050% -0,1337% -0,0441% -0,0233% 0,7968%                           80,62% 74,17% 
Fama-Macbeth t-stats   6,8181*** -4,8918*** -1,2595 -2,3071** -4,9636*** -0,0826 3,2669***                           57,91 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,3852*** -2,6525*** -0,6351 -1,1922 -2,6117*** -0,0414 1,6372                           14,28 (0,7674) 
GMM t-stats  2,3693** -2,0277** -0,6322 -1,0450 -2,2442 -0,0393 1,4068                           19,04 (0,3895) 
3. CAPMACS                         
Estimateur   1,8609% -1,2377% -0,2450% -0,0733% -0,0325% -0,2569% 0,4469% 0,0385% -0,0352% -0,0002% -0,0001% 0,0019% 0,0001% 0,00001% -0,0004%           94,85% 87,65% 
Fama-Macbeth t-stats   5,7510*** -3,2665*** -2,2092** -1,3884 -3,2117*** -0,8165 1,5837 2,3774** -2,8976*** -0,0975 -0,0647 1,7337* 0,0613 0,0539 -2,2496**           42,03 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8129*** -1,8029* -1,0901 -0,7133 -1,6426 -0,4026 0,7801 1,1712 -1,4288 -0,0481 -0,0318 0,8604 0,0303 0,0267 -1,1101           10,05 (0,5254) 
GMM t-stats   2,9630*** -1,9672** -1,0380 -0,5825 -1,6557 -0,3782 0,8112 0,9030 -1,1696 -0,0423 -0,0316 0,7626 0,0292 0,0219 -1,3042           10,26 (0,4182) 
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Tableau 19 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/ratio BE/ME) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur   2,0318% -1,3950% -0,1057% -0,0595% -0,0281% -0,0613% 0,5280% 0,0225% -0,0216% 0,0010% 0,0008% 0,0020% 0,0008% -0,00004% -0,0003% 0,2219%         95,14% 87,03% 
Fama-Macbeth t-stats   5,5594*** -3,3925*** -0,6823 -1,1694 -2,7227*** -0,2048 1,7148* 1,1456 -1,3949 0,4687 0,3728 1,8521* 0,6336 -0,2152 -1,7421* 1,0504         39,96 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,0372*** -2,0320** -0,3743 -0,6707 -1,5472 -0,1128 0,9420 0,6287 -0,7656 0,2581 0,2046 1,0257 0,3482 -0,1188 -0,9587 0,5757         11,93 (0,2901) 
GMM t-stats  3,2168*** -2,3817** -0,3800 -0,5463 -1,5950 -0,1180 0,8577 0,4458 -0,6297 0,2611 0,1794 0,9008 0,2940 -0,0923 -1,0315 0,4809         13,04 (0,1606) 
5. CAPMACS-FFMODEL            
  
           
Estimateur   2,0459% -1,4491% -0,1635% -0,0094% -0,0207% 0,4087% 0,0679% 0,0258% -0,0193% 0,0039% -0,0011% 0,0024% -0,0005% 0,0001% -0,0002%   0,2532% 0,3134%     95,91% 87,74% 
Fama-Macbeth t-stats   4,3563*** -2,8428*** -1,2495 -0,1610 -2,1438** 1,0440 0,2511 1,5769 -1,4661 1,4937 -0,6023 2,0729** -0,4693 0,8087 -1,2093   1,3062 1,8989*     32,07 (0,0002) 
Shanken t-stats   2,7112*** -1,8603* -0,7815 -0,1034 -1,3877 0,6525 0,1572 0,9869 -0,9175 0,9339 -0,3770 1,3038 -0,2947 0,5086 -0,7581   0,9777 1,5073     12,42 (0,1907) 
GMM t-stats   2,9632*** -2,1839** -1,0464 -0,0892 -1,5080 0,7818 0,1528 0,8715 -0,9965 1,0343 -0,3679 1,3153 -0,2581 0,4335 -0,9078   1,0954 1,2914     11,91 (0,1555) 
6.CAPMACS-CAMODEL            
  
           
Estimateur   3,2600% -2,7184% 0,0278% 0,0182% -0,0385% 0,9010% 0,6808% 0,0207% -0,0107% 0,0068% 0,0032% 0,0054% 0,0013% -0,0001% -0,0005%  0,4735% 0,1973% -3,5735%  97,14% 90,20% 
Fama-Macbeth t-stats   5,6497*** -4,4173*** 0,2097 0,3022 -3,2839*** 2,0488** 2,3020** 1,2827 -0,8195 2,2961** 1,6885* 3,2918*** 1,2769 -0,3685 -2,3088**  2,4819** 1,2123 -2,6379***  20,67 (0,0081) 
Shanken t-stats   1,8650* -1,5330 0,0697 0,1043 -1,1268 0,6796 0,7656 0,4270 -0,2727 0,7619 0,5618 1,0949 0,4263 -0,1236 -0,7670  1,1186 0,6147 -0,8789  2,25 (0,9723) 
GMM t-stats   2,0615** -1,7174* 0,0870 0,1001 -0,9352 0,7340 0,7602 0,4374 -0,2721 0,8180 0,5687 0,8706 0,4834 -0,1336 -0,6486  1,5579 0,6536 -0,6585  3,76 (0,8064) 
223 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
 
 
ANNEXE D : RÉSULTATS EMPIRIQUES POUR LES 25 PORTEFEUILLES CLASSÉS PAR TAILLE ET PAR MOMENTUM 
Tableau 20 : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/momentum) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles d’évaluation traditionnels et à facteurs empiriques selon l’équation (127). Les bêtas de 
l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée 
sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 25 portefeuilles 
classés par taille et par momentum. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par 
l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également 
présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les 
astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                   
1.CAPM                   
Estimateur     0,5984%         -27,30% -27,30% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7920***         114,40 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7892***         112,47 (0,0000) 
GMM t-stats     2,6879***         106,87 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur       0,7226%       -54,63% -54,63% 
Fama-Macbeth t-stats       2,7377***       119,75 (0,0000) 
Shanken t-stats       2,6859***       113,67 (0,0000) 
GMM t-stats       2,1506**       98,82 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                   
Estimateur     0,5825% 0,1393%       -27,15% -38,71% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8268*** 0,7577       113,68 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,8257*** 0,7550       111,84 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7130*** 0,7111       103,72 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur         -1,6406%     -65,21% -65,21% 
Fama-Macbeth t-stats         -2,7820***     119,92 (0,0000) 
Shanken t-stats         -2,4498**     91,92 (0,0000) 
GMM t-stats         -1,7252*     83,58 (0,0000) 
5.SMB-HML                   
Estimateur       0,6217% -0,8977%     -37,82% -50,34% 
Fama-Macbeth t-stats       2,6474*** -2,4872**     117,44 (0,0000) 
Shanken t-stats       2,5572** -2,3769**     105,87 (0,0000) 
GMM t-stats       1,7627* -1,9961**     82,29 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur     0,5598%   0,1402%     -26,47% -37,97% 
Fama-Macbeth t-stats     2,6958***   0,4346     99,47 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,6939***   0,4305     97,26 (0,0000) 
GMM t-stats     2,5964***   0,3578     118,79 (0,0000) 
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Tableau 20 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/momentum) 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.FFMODEL                   
Estimateur     0,5656% 0,0189% 0,1799%     -26,46% -44,52% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7585*** 0,0757 0,4749     98,88 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,7572*** 0,0750 0,4696     96,39 (0,0000) 
GMM t-stats     2,6450*** 0,0729 0,4125     112,61 (0,0000) 
8.MOM          
Estimateur           -0,4000%   -99,71% -99,71% 
Fama-Macbeth t-stats           -1,1491   109,73 (0,0000) 
Shanken t-stats           -1,1459   108,84 (0,0000) 
GMM t-stats           -1,0824   116,35 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur     0,6018% -0,3280% 1,1793% 0,7749%   86,85% 84,22% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9376*** -1,3413 3,3735*** 3,9286***   73,62 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,9232*** -1,2273 3,0240*** 3,9138***   57,32 (0,0000) 
GMM t-stats     2,7680*** -0,6513 2,0816** 3,6953***   84,27 (0,0000) 
 Section B. Avec Constante                   
1.CAPM                   
Estimateur   1,6009% -0,8329%         13,98% 10,24% 
Fama-Macbeth t-stats   4,8985*** -2,1322**         94,71 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,8191*** -2,1066**         91,67 (0,0000) 
GMM t-stats   4,1453*** -1,8664*         77,53 (0,0000) 
2.SMB                   
Estimateur   0,7087%  -0,0265%       0,07% -4,28% 
Fama-Macbeth t-stats   3,5557***  -0,1402       95,37 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5556***  -0,1402       95,37 (0,0000) 
GMM t-stats   3,4276***  -0,1312       85,39 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                
Estimateur   1,7828% -1,1077% 0,0896%       19,65% 12,34% 
Fama-Macbeth t-stats   5,5384*** -2,9468*** 0,4844       93,08 (0,0000) 
Shanken t-stats   5,3612*** -2,8786*** 0,4773       87,22 (0,0000) 
GMM t-stats   4,6807*** -2,6410*** 0,3939       66,43 (0,0000) 
4.HML                   
Estimateur   0,7858%     0,2836%     1,45% -2,84% 
Fama-Macbeth t-stats   3,6457***     1,0748     92,03 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,6293***    1,0711     91,20 (0,0000) 
GMM t-stats   3,4493***    0,9410     93,98 (0,0000) 
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Tableau 20 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (25 portefeuilles taille/momentum) 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5.SMB-HML                   
Estimateur   0,8182%  -0,1058% 0,2989%     1,58% -7,37% 
Fama-Macbeth t-stats   4,4982***  -0,4955 1,0652     91,72 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,4753***  -0,4941 1,0609     90,79 (0,0000) 
GMM t-stats   4,1824***  -0,4867 0,9746     95,10 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur   1,7599% -0,9060%  -0,2701%     16,51% 8,92% 
Fama-Macbeth t-stats   4,1773*** -2,1041***  -0,7188     91,91 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,0494*** -2,0532***  -0,6994     86,36 (0,0000) 
GMM t-stats   2,9764*** -1,5902***  -0,5276     62,46 (0,0000) 
7.FFMODEL                   
Estimateur   2,9997% -2,1330% 0,9704% -1,9028%     45,80% 38,06% 
Fama-Macbeth t-stats   4,7270*** -3,4506*** 2,7473*** -2,7900***     91,72 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,3548*** -2,5160** 2,0276** -1,9984**     46,20 (0,0019) 
GMM t-stats   1,7367* -1,3208 0,8729 -1,0685     33,32 (0,0427) 
8.MOM                   
Estimateur   0,9267%      0,7517%   74,00% 72,87% 
Fama-Macbeth t-stats   4,1721***      3,7950***   82,84 (0,0000) 
Shanken t-stats   4,1130***      3,7931***   80,52 (0,0000) 
GMM t-stats   4,1204***      3,4102***   101,67 (0,0000) 
9.CAMODEL                   
Estimateur   -0,5063% 1,0613% -0,5279% 1,6441% 0,7914%   87,46% 84,95% 
Fama-Macbeth t-stats   -1,1864 2,3276** -1,7570* 3,2533*** 4,0005***   72,45 (0,0000) 
Shanken t-stats   -0,9489 1,9307* -1,4616 2,6341*** 3,9645***   46,35 (0,0011) 
GMM t-stats   -0,7874 1,6205 -0,8889 2,2651** 3,8557***   68,86 (0,0000) 
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Tableau 21 : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles à moments supérieur selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus 
par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à 
l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et par momentum. 
Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur 
statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de 
Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un 
niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                     
1.SKEW                     
Estimateur       -0,1968%           30,04% 30,04% 
Fama-Macbeth t-stats       -3,0615***           112,92 (0,0000) 
Shanken t-stats       -2,7939***           92,63 (0,0000) 
GMM t-stats       -3,7842***           92,31 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW     
  
      
Estimateur     0,5275% -0,3748%           50,59% 46,10% 
Fama-Macbeth t-stats     2,4605** -4,6654***           111,37 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,0483** -2,5159**           61,44 (0,0000) 
GMM t-stats     2,0483** -2,5159**           66,47 (0,0000) 
3.KURT             
Estimateur         0,0163%         -5,35% -5,35% 
Fama-Macbeth t-stats         2,8821***         111,58 (0,0000) 
Shanken t-stats         2,8415***         106,79 (0,0000) 
GMM t-stats         2,2709**         106,88 (0,0000) 
4. SKEW-KURT             
Estimateur       -0,3694% 0,0286%         46,55% 41,69% 
Fama-Macbeth t-stats       -4,2672*** 4,6207***         110,85 (0,0000) 
Shanken t-stats       -3,1969*** 3,6844***         60,94 (0,0000) 
GMM t-stats       -2,4823** 2,5404**         57,79 (0,0000) 
5. CAPM-KURT             
Estimateur     0,5544%   0,0625%         43,95% 38,85% 
Fama-Macbeth t-stats     2,5873***   5,4007***         111,44 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,4593**   3,9931***         58,44 (0,0001) 
GMM t-stats     2,4615**   3,5077***         93,58 (0,0000) 
6. KLMODEL             
Estimateur     0,5332% -0,3466% 0,0485%         52,71% 45,95% 
Fama-Macbeth t-stats     2,4874** -4,0345*** 5,1260***         110,85 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,3810** -3,0630*** 3,9644***         62,60 (0,0000) 
GMM t-stats     2,1623** -2,6386*** 3,4145***         79,91 (0,0000) 
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Tableau 21 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.KLMODEL-FFMODEL                     
Estimateur     0,7065% -0,5351% 0,0404% -0,4844% 1,1371%     78,34% 72,64% 
Fama-Macbeth t-stats     3,4202*** -5,9179*** 3,1379*** -2,0154** 3,0233***     98,08 (0,0000 
Shanken t-stats     3,2613*** -3,4826*** 1,8640* -1,3218 1,8292*     33,02 (0,0336 
GMM t-stats     3,3022*** -2,6871*** 1,6684* -0,8856 1,5271     38,12 (0,0057 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur     0,4602% 0,1628% -0,0466% -0,7598% 2,5526% 0,8773%   91,94% 89,25% 
Fama-Macbeth t-stats     2,2357** 1,5557 -3,1053*** -3,0602*** 6,0349*** 4,4179***   59,41 (0,0000 
Shanken t-stats     2,1501** 0,9307 -1,8701* -2,0253** 3,6901*** 4,2641***   20,83 (0,3462 
GMM t-stats     2,0417** 0,7769 -1,7097* -1,0025 3,2462*** 4,3708***   38,73 (0,0031 
Section B. Avec constante            
1.SKEW             
Estimateur   -0,1738%   -0,2437%           31,19% 28,20% 
Fama-Macbeth t-stats   -0,5641   -3,0732***           96,05 (0,0000) 
Shanken t-stats   -0,4881   -2,6777***           71,92 (0,0000) 
GMM t-stats   -0,3450   -2,5501**           80,27 (0,0000) 
2.CAPM-SKEW            
Estimateur  1,0429% -0,3949% -0,2999%           66,58% 63,55% 
Fama-Macbeth t-stats  3,2299*** -1,0109 -3,5660***           94,25 (0,0000) 
Shanken t-stats  2,5568** -0,8431 -2,8488***           59,06 (0,0001) 
GMM t-stats  1,8759* -0,6533 -2,4341**           68,74 (0,0000) 
3.KURT            
Estimateur   0,7160%     -0,0007%         0,01% -4,34% 
Fama-Macbeth t-stats   1,7588*     -0,0553         95,22 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,7587*     -0,0552         95,22 (0,0000) 
GMM t-stats   1,6534*     -0,0528         85,78 (0,0000) 
4. SKEW-KURT            
Estimateur  1,6334%   -0,3157% -0,0072%         71,38% 68,78% 
Fama-Macbeth t-stats  3,6448***   -3,6809*** -0,5712         94,03 (0,0000) 
Shanken t-stats  2,5350**   -2,5915*** -0,4049         45,49 (0,0035) 
GMM t-stats  1,6142   -2,1309** -0,2948         44,13 (0,0034) 
5. CAPM-KURT            
Estimateur  0,5383% 0,0799%   0,0488%         46,96% 42,14% 
Fama-Macbeth t-stats  1,3028 0,1726   2,7948***         94,71 (0,0000) 
Shanken t-stats  1,0177 0,1401   2,1996**         57,80 (0,0001) 
GMM t-stats  -4,1591*** -1,6805*   -0,8558         78,32 (0,0000) 
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Tableau 21 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
6. KLMODEL              
Estimateur   1,6649% -0,9575% -0,3164% -0,0093%         71,41% 67,32% 
Fama-Macbeth t-stats   3,4527*** -1,7911* -3,6908*** -0,5396         93,93 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,3695** -1,2780 -2,5648** -0,3741         44,24 (0,0033) 
GMM t-stats   1,3285 -0,7228 -2,1061** -0,2096         42,49 (0,0036) 
7.KLMODEL-FFMODEL     
  
      
Estimateur   0,1803% 0,5346% -0,5155% 0,0354% -0,4336% 1,0415%     78,41% 72,73% 
Fama-Macbeth t-stats   0,4618 1,2198 -5,1317*** 2,2627** -1,5528 2,2907**     90,29 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,2740 0,7788 -3,0784*** 1,3632 -1,0035 1,3970     31,78 (0,0457) 
GMM t-stats   0,3302 0,9365 -2,6723*** 1,6283 -0,7826 1,2462     38,12 (0,0057) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur   0,0779% 0,3862% 0,1704% -0,0486% -0,7375% 2,5096% 0,8770%   91,95% 89,27% 
Fama-Macbeth t-stats   0,1957 0,9016 1,8208* -3,7306*** -2,4915** 4,6189*** 4,4144***   57,99 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,1160 0,5773 1,0930 -2,2610** -1,5924 2,7904*** 4,2572***   20,37 (0,3727) 
GMM t-stats   0,0962 0,5019 0,9675 -2,3012** -1,0671 2,7019*** 4,3550***   38,42 (0,0034) 
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Tableau 22 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et par momentum. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken 
(1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                               
1.RLABOR                               
Estimateur      -0,3133%                 -154,84% -154,84% 
Fama-Macbeth t-stats      -1,8952*          116,60 (0,0000) 
Shanken t-stats      -1,4669          69,56 (0,0000) 
GMM t-stats      -1,6237          97,26 (0,0000) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur     0,6898%  0,4299%                 47,29% 42,50% 
Fama-Macbeth t-stats    3,2368***  4,3115***          104,81 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,0277***  2,8526***          45,14 (0,0038) 
GMM t-stats    2,9878***  1,8201*          35,14 (0,0374) 
3.RPREM                 
Estimateur       0,4606%                  -145,95% -145,95% 
Fama-Macbeth t-stats     2,1193**           119,90 (0,0000) 
Shanken t-stats     1,5084           60,47 (0,0001) 
GMM t-stats     1,3608           64,86 (0,0000) 
4.RLABOR-RPREM                 
Estimateur       1,1360% 0,5372%                 -113,58% -132,99% 
Fama-Macbeth t-stats     3,5098*** 3,5483***          116,46 (0,0000) 
Shanken t-stats     1,1394 1,1562          12,23 (0,9668) 
GMM t-stats     1,0087 1,1461          14,82 (0,8698) 
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Tableau 22 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
5.CAPM-RPREM                               
Estimateur     0,8397% -0,5402%                  28,60% 22,11% 
Fama-Macbeth t-stats    3,9812*** -3,8571***           109,56 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,7528*** -2,5040**           45,60 (0,0034) 
GMM t-stats    3,3991*** -1,3100           53,53 (0,0002) 
6.PLMODEL                 
Estimateur     0,6832% -0,0159% 0,4413%                 47,32% 39,79% 
Fama-Macbeth t-stats    3,3414*** -0,0791 3,0477***          104,52 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,2712*** -0,0513 1,9783**          43,69 (0,0039) 
GMM t-stats    3,0896*** -0,0566 1,8113*          34,57 (0,0314) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur     0,5788% -0,5310% 0,3581%       -0,7937% 2,3238%     83,06% 78,60% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8299*** -2,8723*** 4,1685***     -3,0395*** 5,5734***    80,80 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,7198*** -1,5176 2,2236**     -1,7885* 3,0421***    22,36 (0,3214) 
GMM t-stats    2,5380** -1,1592 0,9598     -0,8316 1,7183*    20,90 (0,3424) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,5845% -0,0464% 0,2491%      -0,5357% 1,6701% 0,7820%   89,58% 86,11% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8579*** -0,3341 2,8019**     -2,1786** 4,5985*** 3,9651***   68,69 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8216*** -0,2491 2,0956**     -1,7437* 3,5159*** 3,9229***   37,81 (0,0063) 
GMM t-stats    2,6452** -0,2685 1,0853     -0,7885 2,0585** 3,6911***   50,27 (0,0001) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur     0,6537%       0,0198% 0,0164%         72,77% 68,88% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0518***     2,0984** 1,5978      111,25 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9006***     1,5371 1,1631      58,12 (0,0000) 
GMM t-stats    2,7596***     1,6655* 1,0702      63,08 (0,0000) 
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Tableau 22 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
10.FHMODEL alpha cond                              
Estimateur     0,5324%   -1,4116% 1,9939%             55,91% 49,61% 
Fama-Macbeth t-stats    2,5125**   -4,2826*** 4,2004***        97,31 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,0231**   -1,6870* 1,6456        14,85 (0,8685) 
GMM t-stats    2,0672**   -1,9035* 1,5385        27,53 (0,1538) 
11.FHMODEL                 
Estimateur     0,6362%   -0,6275% 1,2534% -0,0085% 0,0424%         75,02% 68,45% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0782***   -1,1106 1,9733** -0,5168 3,1531***      97,24 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,8225***   -0,5154 0,9147 -0,2409 1,4695      20,83 (0,4071) 
GMM t-stats    2,8506***   -0,4590 0,8573 -0,2089 1,3557      35,69 (0,0115) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur     0,7217% 0,1022% 0,2075% -1,1204% 1,8349% -0,0551% 0,0757%         84,20% 77,69% 
Fama-Macbeth t-stats    3,5103*** 0,5352 2,1291** -3,0104*** 4,2282*** -4,6178*** 6,0405***      81,17 (0,0000) 
Shanken t-stats    3,0430*** 0,1798 0,7212 -1,0130 1,4181 -1,5676 2,0370**      9,07 (0,9582) 
GMM t-stats    2,7682*** 0,1642 0,6391 -1,1723 1,5802 -1,5100 1,7763*      14,34 (0,6432) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur     0,5272%   -0,4909% 1,2569% 0,0097% 0,0081% -0,3007% 1,0950%     79,13% 70,54% 
Fama-Macbeth t-stats    2,5613**   -1,4241 3,3896*** 0,8679 0,7086 -1,2575 2,8299***    80,55 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3914**   -0,6873 1,6315 0,4224 0,3428 -0,6983 1,4205    18,51 (0,4227) 
GMM t-stats    2,3494**   -0,8853 1,8829* 0,3952 0,3359 -0,4246 1,3486    29,53 (0,0299) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,5589%   -0,6433% 0,7432% -0,0507% -0,0013% -0,7776% 2,1804% 0,8869%   94,35% 91,52% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7135***   -1,8783* 1,9569* -4,0984*** -0,1161 -3,2380*** 5,5344*** 4,4697***   47,23 (0,0001) 
Shanken t-stats    2,5137**   -0,8763 0,9102 -1,9229* -0,0543 -1,7411* 2,6827*** 4,1868***   10,13 (0,8979) 
GMM t-stats    2,3051**   -0,7862 0,8045 -1,5173 -0,0464 -0,9032 2,2444** 4,0524***   16,08 (0,4475) 
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Tableau 22 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section B. Avec Constante                
1.RLABOR                              
Estimateur   1,0894%   0,3976%                 70,49% 69,20% 
Fama-Macbeth t-stats   4,7763***   3,9844***          88,03 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,3046***   2,7772***          42,14 (0,0125) 
GMM t-stats   2,8200***   1,6115          55,95 (0,0000) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur   1,2318% -0,4218%  0,3869%                 70,83% 68,17% 
Fama-Macbeth t-stats   4,1579*** -1,1623  3,9851***          87,62 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,9166*** -0,8876  2,8168***          43,11 (0,0067) 
GMM t-stats   2,1613** -0,6772  1,7382*          40,91 (0,0085) 
3.RPREM                 
Estimateur   1,0631%   -0,4419%                  46,03% 43,68% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9567***  -3,1995***           94,21 (0,0000) 
Shanken t-stats   3,5915***  -2,3305**           49,46 (0,0017) 
GMM t-stats   2,0231**  -1,1675           77,32 (0,0000) 
5.RLABOR-RPREM                 
Estimateur   1,0479%   0,1630% 0,5213%                 72,69% 70,21% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9245***  0,7678 3,4705***          87,91 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8072***  0,4391 1,9867**          28,57 (0,1951) 
GMM t-stats   2,8247***  0,4900 2,0066**          47,77 (0,0012) 
5.CAPM-RPREM                 
Estimateur   1,1037% -0,1953% -0,4355%                  46,06% 41,15% 
Fama-Macbeth t-stats   3,9575*** -0,5750 -3,2055***           93,54 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,8873*** -0,4588 -2,3511**           49,79 (0,0010) 
GMM t-stats   2,1778** -0,4136 -1,2616           58,94 (0,0000) 
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Tableau 22 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6.PLMODEL                               
Estimateur   1,4147% -0,6859% 0,2607% 0,5522%                 74,68% 71,06% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9659*** -2,0345** 1,3052 3,7219***          87,37 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,6332*** -1,2509 0,6947 1,9827**          24,57 (0,3182) 
GMM t-stats   2,5227** -1,0828 0,7045 1,9872**          39,43 (0,0087) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur   -0,0679% 0,6407% -0,5503% 0,3577%       -0,8260% 2,4012%    83,07% 78,62% 
Fama-Macbeth t-stats   -0,1598 1,4197 -3,7092*** 4,1942***     -2,7340*** 4,5646***    79,69 (0,0000) 
Shanken t-stats   -0,0825 0,7929 -1,9279* 2,1962**     -1,5325 2,4114**    21,23 (0,3837) 
GMM t-stats   -0,0628 0,5937 -1,6831* 0,9521     -0,7969 1,3726    20,35 (0,3738) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   -0,6697% 1,1960% -0,1740% 0,2304%      -0,8210% 2,3491% 0,8088%   90,53% 87,37% 
Fama-Macbeth t-stats   -1,5584 2,6152*** -1,3925 2,6806***     -2,7196*** 4,4881*** 4,0898***   68,35 (0,0000) 
Shanken t-stats   -1,0203 1,8156* -0,9187 1,7745*     -1,8966* 2,9923*** 4,0055***   29,30 (0,0614) 
GMM t-stats   -0,7267 1,2858 -0,7315 0,8711     -1,0197 2,0493** 3,8240***   39,26 (0,0026) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur   0,3568% 0,3239%       0,0227% 0,0074%         73,62% 69,85% 
Fama-Macbeth t-stats   0,9489 0,7210     2,4785** 0,6600      93,95 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,7511 0,5934     1,9834** 0,5248      58,86 (0,0000) 
GMM t-stats   0,6173 0,5115     1,7433* 0,3962      67,80 (0,0000) 
10.FHMODEL alpha cond                 
Estimateur   1,2053% -0,5171%   -1,0445% 1,8539%             75,61% 72,13% 
Fama-Macbeth t-stats   3,2004*** -1,2130   -2,9392*** 3,9794***        83,50 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,2788 -0,5377   -1,1828 1,5946        13,33 (0,9235) 
GMM t-stats   1,2419 -0,5487   -1,2270 1,5139        29,25 (0,1080) 
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Tableau 22 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
11.FHMODEL                               
Estimateur   0,8035% -0,1276%   -1,0942% 2,0589% -0,0222% 0,0393%         78,32% 72,62% 
Fama-Macbeth t-stats   2,3155** -0,3169   -2,4428** 4,4106*** -1,5339 2,8689***      82,26 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,8140 -0,1261   -0,8627 1,5550 -0,5448 1,0159      10,17 (0,9651) 
GMM t-stats   0,7435 -0,1199   -0,9177 1,7630* -0,5153 0,8940      20,98 (0,3378) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur   0,8980% -0,1899% 0,3998% 0,3493% -1,0934% 2,1877% -0,0539% 0,0616%         86,75% 81,30% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7761*** -0,5026 2,4512** 4,0967*** -2,9185*** 5,2483*** -4,5127*** 5,0443***      74,40 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,8407 -0,1766 0,7477 1,2630 -0,8899 1,5955 -1,3884 1,5424      6,82 (0,9915) 
GMM t-stats   0,7337 -0,1572 0,8006 1,1656 -1,0130 1,9008* -1,4281 1,5452      14,71 (0,6163) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur   0,7263% -0,1443%   -0,4041% 1,4054% 0,0021% 0,0154% -0,0291% 0,5442%     79,56% 71,14% 
Fama-Macbeth t-stats   1,8980* -0,3505   -1,1547 3,7401*** 0,1780 1,2498 -0,1140 1,1808    78,55 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,8305 -0,1708   -0,5088 1,6435 0,0791 0,5515 -0,0570 0,5344    15,04 (0,6592) 
GMM t-stats   0,8421 -0,1782   -0,6793 1,7709* 0,0746 0,5216 -0,0506 0,5547    27,96 (0,0454) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   -0,3192% 0,8546%   -0,6841% 0,6690% -0,0484% -0,0047% -0,9053% 2,4415% 0,8959%   94,43% 91,64% 
Fama-Macbeth t-stats   -0,7513 1,9035*   -1,9674** 1,6928* -4,0037*** -0,3695 -3,2912*** 4,7076*** 4,4925***   47,13 (0,0001) 
Shanken t-stats   -0,3411 0,9427   -0,8995 0,7714 -1,8425* -0,1691 -1,6692* 2,1935** 4,1281***   9,71 (0,9151) 
GMM t-stats   -0,2399 0,6772   -0,8047 0,6345 -1,4416 -0,1262 -1,2020 1,9314* 4,0693***   14,06 (0,5941) 
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Tableau 23 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques 
des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements 
excédentaires proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et par momentum. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche 
de Shanken (1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon 
l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc                                     
Estimateur    0,6845% -0,2626%    -0,0121% 0,0586% -0,0017% 0,0017%          79,30% 72,40% 
Fama-Macbeth t-stats    3,3109*** -2,9420***    -1,1851 4,5085*** -1,8215* 1,5213          108,70 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,9703*** -1,2620    -0,5092 1,9140* -0,7837 0,6465          19,29 (0,4382) 
GMM t-stats    2,8925*** -0,9332    -0,5645 1,4642 -0,9792 0,7218          20,00 (0,3331) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur    0,5450% -0,2047%  -0,4103% 0,9686%              59,75% 51,70% 
Fama-Macbeth t-stats    2,5654** -2,2954**  -1,2510 2,0474**              97,13 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,3344** -1,3387  -0,7237 1,1793              32,08 (0,0574) 
GMM t-stats    2,2383** -1,2575  -0,7329 1,0085              59,89 (0,0000) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur    0,6675% -0,1822%  -0,7543% 1,3445% -0,0264% 0,0706% -0,0021% 0,0032%          79,96% 69,94% 
Fama-Macbeth t-stats    3,2386*** -2,1648**  -2,1887** 3,1495*** -1,9988** 5,4218*** -2,1684** 2,5601**          95,45 (0,00000 
Shanken t-stats    2,8182*** -0,7877  -0,7854 1,1254 -0,7206 1,9462* -0,7898 0,9187          12,10 (0,7940) 
GMM t-stats    2,8211*** -0,6432  -0,9694 1,4322 -0,7276 1,8617* -0,9564 1,1594          15,08 (0,5184) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur    0,6417% -0,2052% 0,0300%   -0,0007% 0,0578% -0,0019% 0,0025% 0,0002% 0,0001%        80,70% 69,12% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0976*** -2,1834** 2,9060***   -0,0616 4,3597*** -1,8636* 1,9226* 1,3766 1,0465        102,31 (0,0000) 
Shanken t-stats    2,6429*** -0,8016 1,1016   -0,0226 1,5856 -0,6864 0,6989 0,5128 0,3868        13,32 (0,6490) 
GMM t-stats   2,6756*** -0,6843 0,9659   -0,0234 1,4247 -0,8459 0,8097 0,4587 0,3659        15,85 (0,3924) 
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Tableau 23 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur   0,5847% -0,2121% 0,0572% 0,0079% 0,9138%              69,64% 61,66% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7739*** -2,3958** 4,4592*** 0,0230 1,9549*              96,67 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,4346** -1,1644 2,1900** 0,0111 0,9363              22,06 (0,3372) 
GMM t-stats   2,4083** -1,0940 1,9403** 0,0121 0,8876              47,65 (0,0003) 
6. CAPM4MC                      
Estimateur   0,6246% -0,0805% 0,0133% -1,0216% 1,6913% -0,0199% 0,0799% -0,0021% 0,0039% 0,00003% 0,0001%        81,93% 66,65% 
Fama-Macbeth t-stats   3,0214*** -0,8600 1,2280 -3,0142*** 3,9091*** -1,5595 5,8714*** -2,0500** 2,9177*** 0,2112 0,6365        89,03 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,3927** -0,2486 0,3652 -0,8627 1,1134 -0,4488 1,6793* -0,5941 0,8339 0,0614 0,1851        7,17 (0,9280) 
GMM t-stats   2,5289** -0,2472 0,3531 -0,9579 1,3468 -0,4602 1,9313* -0,7422 1,0939 0,0515 0,2020        9,48 (0,7360) 
7. CAPM4MC-PLMODEL                      
Estimateur   0,6180% 0,2117% -0,0030% -1,2485% 2,1863% -0,0554% 0,0868% -0,0031% 0,0042% -0,0004% 0,0001% 0,1606% 0,2600%      88,76% 75,47% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9875*** 2,5904*** -0,2587 -3,7518*** 5,1726*** -4,2587*** 6,0958*** -3,1415*** 3,1153*** -2,9923*** 0,7567 0,9400 3,0738***      68,86 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,2509** 0,6798 -0,0691 -0,9693 1,3295 -1,1055 1,5722 -0,8224 0,8034 -0,7847 0,1976 0,2423 0,8019      4,51 (0,9723) 
GMM t-stats   2,1222** 0,5948 -0,0643 -1,0831 1,4507 -1,3702 1,8407* -0,9244 0,9021 -0,6690 0,1921 0,2029 0,8263      4,87 (0,9372) 
8. CAPM4MC-FFMODEL                      
Estimateur   0,5098% -0,0339% -0,0243% -0,7190% 1,3146% -0,0007% 0,0368% -0,0001% 0,0033% 0,0001% -0,0001%   -0,3801% 1,7187%    86,66% 70,89% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4189** -0,3133 -1,7038* -2,0861** 3,3772*** -0,0479 2,7386*** -0,1043 2,5295*** 0,9222 -0,8717   -1,5120 3,7464***    71,67 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,9282* -0,1158 -0,6374 -0,7670 1,2374 -0,0177 1,0068 -0,0388 0,9295 0,3446 -0,3237   -0,6412 1,4179    9,54 (0,6562) 
GMM t-stats   2,1161** -0,1200 -0,6963 -0,8639 1,3193 -0,0180 1,0049 -0,0420 0,9975 0,3111 -0,4008   -0,4189 1,3812    9,10 (0,6130) 
9. CAPM4MC-CAMODEL                      
Estimateur   0,5312% 0,2913% -0,0418% -0,5718% 0,5865% -0,0563% -0,0128% -0,0002% 0,0034% -0,0006% -0,0004%   -1,0186% 2,9305% 0,9715%   96,54% 91,70% 
Fama-Macbeth t-stats   2,5189** 2,7892*** -2,9355*** -1,6483* 1,4983 -3,6237*** -1,0173 -0,1690 2,6361*** -3,7883*** -2,9097***   -3,7842*** 5,9647*** 4,8665***   35,61 (0,0002) 
Shanken t-stats   2,0276** 1,0620 -1,1303 -0,6237 0,5650 -1,3729 -0,3853 -0,0647 0,9970 -1,4488 -1,1134   -1,6138 2,3117 4,2613***   5,02 (0,9301) 
GMM t-stats   1,8359 0,9406 -1,0850 -0,5524 0,5358 -1,1604 -0,3440 -0,0619 0,8988 -1,4537 -1,1052   -0,9139 1,9437* 4,4347***   6,13 (0,8039) 
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Tableau 23 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
Section B. Avec constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc         
  
          
    
            
Estimateur   0,7234% 0,0021% -0,2922%    -0,0084% 0,0426% -0,0005% 0,0017%          82,09% 76,13% 
Fama-Macbeth t-stats   2,5656** 0,0060 -3,4522***    -0,8394 3,4823*** -0,5228 1,4723          92,64 (0,00000 
Shanken t-stats   1,2048 0,0033 -1,6522*    -0,4019 1,6487* -0,2508 0,6972          20,43 (0,3692) 
GMM t-stats   0,9766 0,0028 -1,1569    -0,3981 1,3030 -0,2733 0,7154          21,75 (0,2434) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur   1,2548% -0,5452% -0,2323% 0,1610% 0,6293%               80,98% 77,17% 
Fama-Macbeth t-stats   3,3462*** -1,2822 -2,6845*** 0,4837 1,4424               83,29 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,9178* -0,7972 -1,5627 0,2790 0,8288               27,36 (0,1594) 
GMM t-stats   1,5022 -0,6530 -1,2727 0,2695 0,7011               43,79 (0,0016) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur   1,1511% -0,4316% -0,1764%  -0,7581% 1,8848% -0,0371% 0,0565% -0,0012% 0,0047%          84,89% 77,34% 
Fama-Macbeth t-stats   3,9539*** -1,2334 -2,0826**  -2,2005** 4,4879*** -2,7902*** 4,5331*** -1,2564 3,6660***          81,94 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,2682 -0,4718 -0,6828  -0,7115 1,4449 -0,9063 1,4673 -0,4124 1,1848          8,43 (0,9565) 
GMM t-stats   1,1200 -0,4344 -0,6565  -0,7826 1,6805* -0,9149 1,2871 -0,4627 1,5009          14,26 (0,5796) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur   0,7535% -0,0325% -0,2844% 0,0114%   -0,0046% 0,0446% -0,0004% 0,0012% 0,0001% 0,0001%        82,48% 71,97% 
Fama-Macbeth t-stats   2,1199 -0,0831 -3,3533 0,9230   -0,4059 3,5742 -0,3346 1,0192 0,5441 1,2815        92,41 (0,0000) 
Shanken t-stats   0,9782 -0,0431 -1,5771 0,4390   -0,1902 1,6624 -0,1569 0,4741 0,2576 0,6040        19,67 (0,2352) 
GMM t-stats  0,7027 -0,0333 -1,1562 0,3792   -0,2083 1,4273 -0,1510 0,5854 0,2736 0,4958        20,88 (0,1407) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur  1,3481% -0,6321% -0,2332% 0,0101% 0,1417% 0,6122%              81,08% 76,10% 
Fama-Macbeth t-stats  3,4679*** -1,4182 -2,7058*** 0,6667 0,4113 1,4349              81,01 (0,0000) 
Shanken t-stats  2,0236** -0,8895 -1,6034 0,3956 0,2414 0,8395              27,58 (0,1196) 
GMM t-stats  1,4797 -0,6766 -1,2871 0,3163 0,2281 0,7087              42,71 (0,0014) 
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Tableau 23 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6. CAPM4MC    
  
      
    
      
Estimateur  1,3967% -0,6617% -0,1286% -0,0210% -1,2060% 2,2599% -0,0454% 0,0690% -0,0004% 0,0039% -0,0003% 0,0001%        86,17% 74,47% 
Fama-Macbeth t-stats  3,9389*** -1,6970* -1,4144 -1,6044 -3,6512*** 5,3385*** -3,4318*** 5,2321*** -0,4170 2,9354*** -2,1693** 0,9510        77,88 (0,0000) 
Shanken t-stats  1,1267 -0,5585 -0,4125 -0,4738 -1,0538 1,5328 -0,9945 1,5091 -0,1215 0,8456 -0,6338 0,2786        6,37 (0,9562) 
GMM t-stats  0,8557 -0,4321 -0,4085 -0,4107 -1,2333 2,0168** -1,0481 1,6042 -0,1276 1,0891 -0,5981 0,2692        8,89 (0,7813) 
7. CAPM4MC-PLMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  1,1741% -0,5072% 0,2007% -0,0359% -1,3643% 2,5408% -0,0598% 0,0802% -0,0014% 0,0044% -0,0005% 0,00001% 0,4509% 0,3429%      90,87% 80,08% 
Fama-Macbeth t-stats  3,0910*** -1,2223 2,4787** -2,5424** -4,1500*** 5,9390*** -4,5101*** 5,7282*** -1,2986 3,2481 -3,1969*** -0,0495 2,6684** 4,0379***      62,20 (0,0000) 
Shanken t-stats  0,7685 -0,3443 0,6320 -0,6499 -1,0413 1,4822 -1,1363 1,4350 -0,3294 0,8134 -0,8133 -0,0126 0,6681 1,0228      3,84 (0,9861) 
GMM t-stats  0,6969 -0,3175 0,6462 -0,6398 -1,1869 1,7937* -1,2798 1,8441* -0,3626 1,0096 -0,6769 -0,0136 0,7148 1,1246      5,17 (0,9228) 
8. CAPM4MC-FFMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  0,9106% -0,3223% -0,0253% -0,0374% -0,6821% 1,5250% -0,0138% 0,0444% 0,0007% 0,0033% -0,00004% -0,0001%   -0,1360% 1,1617%    87,12% 71,91% 
Fama-Macbeth t-stats  2,0099** -0,6841 -0,2332 -2,3171** -1,9584* 3,9108*** -1,0148 3,1581*** 0,5996 2,5697** -0,2982 -0,4005   -0,5248 2,3093**    70,09 (0,0000) 
Shanken t-stats  0,6930 -0,2575 -0,0815 -0,8148 -0,6804 1,3541 -0,3541 1,0965 0,2101 0,8924 -0,1052 -0,1405   -0,2087 0,8211    8,33 (0,7587) 
GMM t-stats  0,5612 -0,2159 -0,0837 -0,8675 -0,8165 1,4902 -0,3454 1,0815 0,2141 1,0267 -0,0970 -0,1526   -0,1856 0,9698    7,25 (0,7784) 
9. CAPM4MC-CAMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  -0,7236% 1,1938% 0,3050% -0,0325% -0,5919% 0,3734% -0,0494% -0,0220% -0,0008% 0,0034% -0,0005% -0,0004%   -1,2528% 3,4496% 0,9980%   96,80% 92,31% 
Fama-Macbeth t-stats  -1,5011 2,3872** 2,9629*** -2,0048** -1,6956* 0,9506 -3,3016*** -1,6550* -0,7177 2,6171*** -3,2581*** -3,3949***   -4,2881*** 6,0343*** 4,9762***   35,24 (0,0002) 
Shanken t-stats  -0,5306 0,9108 1,0624 -0,7226 -0,6039 0,3374 -1,1783 -0,5896 -0,2579 0,9318 -1,1736 -1,2228   -1,6884 2,1836** 4,1903***   4,40 (0,9566) 
GMM t-stats  -0,3543 0,6240 0,9191 -0,6380 -0,5304 0,3399 -1,0466 -0,5192 -0,2357 0,8223 -1,3434 -1,0223   -1,2712 2,0918** 4,5124***   4,56 (0,9184) 
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Tableau 24 : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/momentum) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour le modèle CAPM-ACS selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 25 portefeuilles classés par taille et par momentum. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken 
(1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                         
  
      
1.CAPMACS alpha inc                   
  
                  
Estimateur     0,6178% 0,2831% 0,0305% 0,0198%     -0,0115% 0,0588% -0,0010% 0,0033% -0,0024% 0,0019% 0,00003% 0,0001%           84,71% 69,42% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9928*** 3,4750*** 0,3802 1,8126*     -0,9038 4,0761*** -0,4240 1,3662 -2,4142** 1,5589 0,2615 0,6632           82,65 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,5897*** 1,2700 0,1397 0,6791     -0,3285 1,4715 -0,1532 0,4924 -0,8836 0,5638 0,0968 0,2439           10,63 (0,6417) 
GMM t-stats     2,3451** 1,2956 0,1153 0,6832     -0,3351 1,4100 -0,1472 0,4677 -0,9395 0,7239 0,0877 0,2580           10,59 (0,5646) 
2. CAPMACS beta inc            
  
           
Estimateur     0,6554% 0,3258% -0,1192% 0,0560% 0,2641% 0,2720%                           77,48% 69,98% 
Fama-Macbeth t-stats     3,1638*** 2,9879*** -1,1969 4,3982*** 0,7505 0,6822                           84,95 (0,0000) 
Shanken t-stats     3,0023*** 1,7493* -0,7034 2,6169*** 0,4384 0,3975                           28,66 (0,0715) 
GMM t-stats     2,7969*** 1,2735 -0,6496 2,2712** 0,3891 0,3164                           39,92 (0,0021) 
3. CAPMACS            
  
           
Estimateur     0,5992% 0,3023% 0,1917% -0,0135% -1,1865% 2,0915% -0,0431% 0,0840% -0,0075% 0,0106% -0,0023% 0,0043% -0,0003% -0,00002%           88,96% 73,51% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8923*** 3,5820*** 2,5246** -1,1869 -3,5768*** 5,1295*** -3,2425 5,7264*** -3,3082*** 4,2688*** -2,3063** 3,2836*** -2,2126** -0,1730           66,79 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,1648** 0,9432 0,6713 -0,3202 -0,9326 1,3310 -0,8490 1,4899 -0,8631 1,1085 -0,6092 0,8548 -0,5876 -0,0459           4,46 (0,9545) 
GMM t-stats     2,2403** 1,0785 0,6276 -0,3095 -1,0335 1,5267 -0,9835 1,7750* -0,9552 1,2400 -0,6268 1,0855 -0,6198 -0,0535           5,20 (0,8776) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur     0,6225% 0,2630% 0,1519% -0,0076% -1,1492% 2,0509% -0,0514% 0,0808% -0,0071% 0,0102% -0,0024% 0,0040% -0,0004% 0,0001% 0,1021%         89,25% 71,34% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9978*** 2,9091*** 1,9577* -0,6447 -3,4384*** 4,9914*** -3,8636*** 5,4816*** -3,1418*** 4,0497*** -2,4096** 3,0350*** -2,9817*** 0,6151 0,6205         66,68 (0,0000) 
Shanken t-stats     2,2649** 0,8075 0,5494 -0,1832 -0,9474 1,3688 -1,0690 1,5073 -0,8663 1,1113 -0,6724 0,8351 -0,8340 0,1714 0,1707         4,97 (0,8929) 
GMM t-stats    2,1642** 0,8492 0,4779 -0,1728 -1,0401 1,5138 -1,2955 1,7238* -0,9736 1,2000 -0,7121 0,9941 -0,7057 0,1805 0,1303         5,38 (0,8002) 
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Tableau 24 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
     TestWald (valeur-p) 
5. CAPMACS-FFMODEL                   
  
                  
Estimateur     0,2978% 0,6723% 0,4762% -0,0553% -0,5734% 0,9475% -0,0223% 0,0106% 0,0014% 0,0034% 0,0005% 0,0017% -0,0001% -0,0003%   -1,5532% 3,6181%     96,87% 90,60% 
Fama-Macbeth t-stats     1,4113 6,6244*** 4,8941*** -3,8991*** -1,6562* 2,4831** -1,5978 0,7542 0,5970 1,4186 0,4916 1,3530 -0,4768 -2,3946**   -5,0185*** 6,6636***     27,02 (0,0014) 
Shanken t-stats     0,9704 1,8367* 1,3627 -1,0967 -0,4571 0,6829 -0,4425 0,2080 0,1648 0,3903 0,1373 0,3735 -0,1341 -0,6698   -1,5197 1,8752*     2,02 (0,9911) 
GMM t-stats     0,8237 1,5510 1,2133 -0,9987 -0,4981 0,7619 -0,5441 0,2337 0,1617 0,4444 0,1189 0,3725 -0,1463 -0,7974   -1,5233 1,6671*     2,81 (0,9458) 
6.CAPMACS-CAMODEL                         
Estimateur     0,3879% 0,3906% 0,4213% -0,0481% -0,4704% 0,4207% -0,0458% -0,0182% 0,0015% 0,0009% 0,0005% 0,0020% -0,0004% -0,0004%   -1,5560% 3,7257% 0,9124%  98,20% 93,82% 
Fama-Macbeth t-stats     1,8393* 3,1484*** 4,4580*** -3,3854*** -1,3499 1,0829 -2,9699*** -1,1382 0,6145 0,3822 0,4771 1,6214 -2,3829** -2,9519***   -5,0265*** 6,8272*** 4,5799***  21,83 (0,0052) 
Shanken t-stats     1,3545 0,9826 1,4044 -1,0758 -0,4211 0,3367 -0,9279 -0,3543 0,1918 0,1189 0,1506 0,5060 -0,7507 -0,9320   -1,7166* 2,1703** 3,8262***  2,09 (0,9781) 
GMM t-stats     1,1247 1,0118 1,2460 -1,0062 -0,4004 0,3601 -1,0111 -0,3141 0,1860 0,1201 0,1389 0,5303 -0,7931 -0,9421   -1,4857 2,0828** 3,8519***  3,79 (0,8040) 
Section B. Avec constante                        
1.CAPMACS alpha inc            
  
           
Estimateur   1,2170% -0,5290% 0,3542% -0,0218% 0,0089%     -0,0267% 0,0431% 0,0017% 0,0037% -0,0016% 0,0017% -0,0002% 0,0002%           86,56% 73,13% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8068*** -1,1586 4,1723*** -0,2912 0,7245     -1,9225* 3,2584*** 0,6557 1,5421 -1,4821 1,4279 -1,3163 1,3016           80,62 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,2042 -0,5418 1,8192* -0,1282 0,3209     -0,8335 1,4082 0,2831 0,6646 -0,6466 0,6174 -0,5774 0,5712           14,84 (0,3176) 
GMM t-stats   0,9320 -0,4198 1,6935* -0,1068 0,2961     -0,8985 1,3031 0,2382 0,5904 -0,5969 0,7128 -0,6099 0,5489           19,62 (0,0745) 
2. CAPMACS beta inc                         
Estimateur   1,0525% -0,3287% 0,2026% -0,1805% 0,0198% 0,2449% 0,3464%                           82,64% 76,85% 
Fama-Macbeth t-stats   3,1486*** -0,8355 2,2083** -2,0295** 1,4118 0,6975 0,8565                           74,44 (0,0000) 
Shanken t-stats   2,1247** -0,6088 1,5039 -1,3860 0,9683 0,4729 0,5794                           33,89 (0,0189) 
GMM t-stats  1,7497* -0,5157 0,9971 -1,1729 0,8500 0,3899 0,4628                           54,01 (0,0000) 
3. CAPMACS                         
Estimateur   2,5331% -1,8562% 0,5312% 0,2441% -0,0482% -1,0550% 2,1536% -0,0797% 0,0631% -0,0008% 0,0097% 0,0007% 0,0025% -0,0006% 0,0001%           92,90% 82,96% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9535*** -3,4895*** 5,6237*** 3,1465*** -3,6762*** -3,1792*** 5,2533*** -5,1174*** 4,4868*** -0,3471 3,9550*** 0,6729 2,0119** -4,1253*** 0,8487           56,46 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,2264 -0,9286 1,4134 0,8007 -0,9401 -0,7943 1,3060 -1,2792 1,1192 -0,0867 0,9841 0,1697 0,5022 -1,0421 0,2154           3,46 (0,9831) 
GMM t-stats   1,0343 -0,7833 1,4756 0,9110 -0,9684 -0,8631 1,4486 -1,1782 1,3302 -0,0890 1,0203 0,1818 0,6607 -0,9211 0,1906           5,06 (0,8870) 
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Tableau 24 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (25 portefeuilles taille/momentum) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur   2,7915% -2,1262% 0,5873% 0,2826% -0,0566% -1,0726% 2,1939% -0,0764% 0,0637% -0,0005% 0,0100% 0,0011% 0,0026% -0,0006% 0,0000% 0,6974%         93,06% 81,50% 
Fama-Macbeth t-stats   4,9556*** -3,6396*** 5,3611*** 3,4352*** -3,8673*** -3,2151*** 5,2480*** -5,0447*** 4,5058*** -0,2002 3,9970*** 1,0021 2,0622** -3,7454*** 0,2219 3,5303***         54,47 (0,0000) 
Shanken t-stats   1,1684 -0,9107 1,2783 0,8301 -0,9358 -0,7649 1,2423 -1,2016 1,0703 -0,0476 0,9470 0,2403 0,4902 -0,9020 0,0534 0,8366         3,03 (0,9808) 
GMM t-stats  1,0397 -0,8146 1,3152 0,9685 -1,0127 -0,8385 1,3972 -1,1537 1,2850 -0,0505 0,9993 0,2736 0,6486 -0,8090 0,0518 0,8403         4,30 (0,8909) 
5. CAPMACS-FFMODEL            
  
           
Estimateur   0,4000% -0,0771% 0,6839% 0,4776% -0,0598% -0,5398% 0,9836% -0,0270% 0,0117% 0,0021% 0,0035% 0,0009% 0,0016% -0,0001% -0,0003%   -1,5028% 3,4420%    96,91% 90,74% 
Fama-Macbeth t-stats   0,6845 -0,1295 6,6734*** 4,8904*** -3,7642*** -1,5463 2,5312** -1,8166* 0,8262 0,8120 1,4600 0,7742 1,2654 -0,7688 -2,1439**   -4,7356*** 5,7842***    27,01 (0,0014) 
Shanken t-stats   0,1848 -0,0370 1,8244* 1,3428 -1,0383 -0,4208 0,6864 -0,4956 0,2247 0,2209 0,3962 0,2124 0,3445 -0,2122 -0,5910   -1,4069 1,5978    1,97 (0,9920) 
GMM t-stats   0,1864 -0,0390 1,6398 1,2374 -1,0857 -0,4579 0,7588 -0,5207 0,2495 0,2361 0,4456 0,2223 0,3633 -0,2039 -0,6297   -1,5436 1,4804    2,69 (0,9521) 
6.CAPMACS-CAMODEL            
  
           
Estimateur   0,0847% 0,3080% 0,3947% 0,4219% -0,0491% -0,4639% 0,4315% -0,0467% -0,0178% 0,0016% 0,0010% 0,0006% 0,0020% -0,0004% -0,0004%   -1,5453% 3,6878% 0,9083%  98,20% 93,83% 
Fama-Macbeth t-stats   0,1472 0,5262 3,1973*** 4,4388*** -3,1025*** -1,3213 1,0952 -2,8665*** -1,1154 0,6363 0,3964 0,4978 1,6112 -2,2643** -2,8667***   -4,8598*** 6,1690*** 4,5480***  21,82 (0,0053) 
Shanken t-stats   0,0454 0,1717 0,9943 1,3929 -0,9771 -0,4106 0,3392 -0,8914 -0,3459 0,1977 0,1228 0,1559 0,5010 -0,7089 -0,9012   -1,6443 1,9449* 3,7350***  2,07 (0,9786) 
GMM t-stats   0,0408 0,1542 1,0333 1,2425 -0,9314 -0,3924 0,3510 -0,9797 -0,2974 0,2011 0,1231 0,1667 0,5643 -0,7501 -0,8757   -1,4994 1,8745* 3,6861***  3,64 (0,8204) 
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ANNEXE E : RÉSULTATS EMPIRIQUES POUR LES 30 PORTEFEUILLES CLASSÉS PAR INDUSTRIE 
Tableau 25 : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (30 portefeuilles industrie) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles d’évaluation traditionnels et à facteurs empiriques selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation 
(127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble 
de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 30 portefeuilles classés par industrie. 
Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur 
statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald 
et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de 
confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
     
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                   
1.CAPM                   
Estimateur     0,5879%         -121,53% -121,53% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8123***         29,39 (0,4447) 
Shanken t-stats     2,8106***         28,92 (0,4695) 
GMM t-stats     2,7602***         63,04 (0,0002) 
2.SMB                   
Estimateur       0,9314%       -444,89% -444,89% 
Fama-Macbeth t-stats       2,6078***       38,10 (0,1202) 
Shanken t-stats       2,5144**       34,99 (0,2049) 
GMM t-stats       2,1207**       75,71 (0,0000) 
3.CAPM-SMB                   
Estimateur     0,6809% -0,4090%       -61,45% -73,41% 
Fama-Macbeth t-stats     3,2897*** -1,6704*       27,24 (0,5054) 
Shanken t-stats     3,2851*** -1,6412       25,88 (0,5795) 
GMM t-stats     3,2513*** -1,4271       52,04 (0,0026) 
4.HML                   
Estimateur         -1,2255%     -505,13% -505,13% 
Fama-Macbeth t-stats         -2,7990***     36,31 (0,1648) 
Shanken t-stats         -2,6047***     31,04 (0,3638) 
GMM t-stats         -2,1328**     70,88 (0,0000) 
5.SMB-HML                   
Estimateur       0,7613% -0,6746%     -372,13% -407,10% 
Fama-Macbeth t-stats       2,3227** -2,8007***     36,10 (0,1401) 
Shanken t-stats       2,2406** -2,7154***     33,10 (0,2320) 
GMM t-stats       1,8600* -2,0818**     71,81 (0,0000) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur     0,5775%   -0,0344%     -119,79% -136,07% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8014***   -0,1667     29,36 (0,3943) 
Shanken t-stats     2,8003***   -0,1658     28,88 (0,4187) 
GMM t-stats     2,7779***   -0,1333     60,69 (0,0002) 
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Tableau 25 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (30 portefeuilles industrie) 
   
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
       R2 R2 adj 
Facteur      TestWald (valeur-p) 
7.FFMODEL                   
Estimateur     0,6651% -0,4831% 0,1295%     -52,48% -70,08% 
Fama-Macbeth t-stats     3,2379*** -1,9290* 0,6078     27,19 (0,4534) 
Shanken t-stats     3,2338*** -1,8875* 0,5961     25,56 (0,5429) 
GMM t-stats     3,2126*** -1,6597* 0,4518     48,52 (0,0047) 
8.MOM                   
Estimateur           -1,9674%   -485,91% -485,91% 
Fama-Macbeth t-stats           -2,6531***   37,77 (0,1276) 
Shanken t-stats           -2,4378**   31,52 (0,3413) 
GMM t-stats           -1,8139*   53,74 (0,0024) 
9.CAMODEL                   
Estimateur     0,6678% -0,4654% 0,1382% 0,1248%   -51,73% -76,00% 
Fama-Macbeth t-stats     3,2345*** -1,8411* 0,6003 0,1944   27,19 (0,3996) 
Shanken t-stats     3,2294*** -1,8016* 0,5879 0,1891   25,57 (0,4867) 
GMM t-stats     3,2348*** -1,5794 0,4510 0,1753   47,46 (0,0043) 
 Section B. Avec Constante                   
1.CAPM                   
Estimateur   0,7659% -0,1368%         4,49% 1,08% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9412*** -0,4147         23,68 (0,7446) 
Shanken t-stats   2,9399*** -0,4146         23,66 (0,7456) 
GMM t-stats   2,9625*** -0,4389         47,10 (0,0134) 
2.SMB                   
Estimateur   0,6869%  -0,1160%       5,52% 2,15% 
Fama-Macbeth t-stats   4,0710***  -0,4750       23,86 (0,7359) 
Shanken t-stats   4,0682***  -0,4748       23,82 (0,7375) 
GMM t-stats   4,0629***  -0,4990       47,80 (0,0113) 
3.CAPM-SMB                
Estimateur   0,7095% -0,0677% -0,1005%       5,60% -1,39% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4066** -0,1914 -0,3959       23,34 (0,7161) 
Shanken t-stats   2,4053** -0,1914 -0,3957       23,31 (0,7173) 
GMM t-stats   2,0657** -0,1767 -0,3429       45,03 (0,0161) 
4.HML                   
Estimateur   0,6282%   0,0038%      0,00% -3,57% 
Fama-Macbeth t-stats   3,0520***   0,0185      23,41 (0,7574) 
Shanken t-stats   3,0520***  0,0185      23,41 (0,7574) 
GMM t-stats   2,8713***  0,0161      48,38 (0,0097) 
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Tableau 25 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèle traditionnel et facteurs empiriques (30 portefeuilles industrie) 
   
 
𝜆0 
 
 
𝜆𝑟𝑚 
 
 
𝜆𝑆𝑀𝐵 
 
 
𝜆𝐻𝑀𝐿 
 
 
𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
       R2 R2 adj 
Facteur      TestWald (valeur-p) 
5.SMB-HML                   
Estimateur   0,6816%  -0,1146% 0,0042%     5,67% -1,32% 
Fama-Macbeth t-stats   3,9752***  -0,4675 0,0202     23,27 (0,7193) 
Shanken t-stats   3,9724***  -0,4673 0,0202     23,24 (0,7209) 
GMM t-stats   3,8922***  -0,4941 0,0176     47,16 (0,0095) 
6.CAPM-HML                   
Estimateur   0,7818% -0,1438%  -0,0331%     5,66% -1,33% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9057*** -0,4299  -0,1604     23,36 (0,7147) 
Shanken t-stats   2,9036*** -0,4297  -0,1603     23,33 (0,7165) 
GMM t-stats   2,9554*** -0,4542  -0,1347     47,44 (0,0089) 
7.FFMODEL                   
Estimateur   0,7387% -0,0946% -0,0694% -0,0156%     6,07% -4,76% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4221** -0,2587 -0,2745 -0,0738     23,05 (0,6825) 
Shanken t-stats   2,4210** -0,2586 -0,2744 -0,0737     23,02 (0,6837) 
GMM t-stats   2,1526** -0,2471 -0,2543 -0,0653     45,41 (0,0106) 
8.MOM                   
Estimateur   0,6657%      0,1682%   3,03% -0,43% 
Fama-Macbeth t-stats   3,4855***      0,3638   23,86 (0,7359) 
Shanken t-stats   3,4830***      0,3635   23,82 (0,7376) 
GMM t-stats   3,7270***      0,3617   47,60 (0,0118) 
9.CAMODEL                   
Estimateur   0,7406% -0,0970% -0,0712% -0,0174% 0,0130%   6,09% -8,93% 
Fama-Macbeth t-stats   2,2685** -0,2474 -0,2947 -0,0729 0,0197   22,75 (0,6469) 
Shanken t-stats   2,2673** -0,2473 -0,2946 -0,0729 0,0196   22,73 (0,6482) 
GMM t-stats   1,9229* -0,2277 -0,2814 -0,0640 0,0174   44,76 (0,0089) 
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Tableau 26 : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles à moments supérieurs selon l’équation (117). Les bêtas de l’équation (117) sont obtenus par 
régression en séries chronologiques des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à 
l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires proviennent de 30 portefeuilles classés par industrie. Ce tableau 
présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur statistique t 
estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur 
valeur-p selon l’hypothèse nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de 
confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                     
1.SKEW                     
Estimateur       -0,1855%           -186,60% -186,60% 
Fama-Macbeth t-stats       -2,7758***           33,18 (0,2706) 
Shanken t-stats       -2,5558**           27,77 (0,5300) 
GMM t-stats       -1,5571           61,95 (0,0002) 
2.CAPM-SKEW     
  
      
Estimateur     0,5973% 0,0957%           -109,08% -124,57% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8681*** 0,9127           29,39 (0,3928) 
Shanken t-stats     2,8594*** 0,8744           26,91 (0,5233) 
GMM t-stats     2,9458*** 0,8832           61,59 (0,0002) 
3.KURT             
Estimateur        0,0151%         -115,63% -115,63% 
Fama-Macbeth t-stats        2,8144***         29,83 (0,4223) 
Shanken t-stats        2,7822***         28,73 (0,4794) 
GMM t-stats        2,2963**         65,01 (0,0001) 
4. SKEW-KURT             
Estimateur      0,0799% 0,0091%         -92,02% -106,24% 
Fama-Macbeth t-stats      0,7809 1,2595         29,81 (0,3723) 
Shanken t-stats      0,7373 1,2020         26,48 (0,5467) 
GMM t-stats      0,6858 1,1474         62,96 (0,0001) 
5. CAPM-KURT             
Estimateur    0,5651%   0,0144%         -115,60% -131,57% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7465***   1,1292         29,30 (0,3974) 
Shanken t-stats    2,7444***   1,1114         28,31 (0,4480) 
GMM t-stats    2,6403***   0,8555         61,02 (0,0002) 
6. KLMODEL             
Estimateur    0,5597% 0,0907% 0,0068%         -91,61% -113,72% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7158*** 0,8697 0,5289         29,28 (0,3473) 
Shanken t-stats    2,7080*** 0,8209 0,5003         26,00 (0,5185) 
GMM t-stats    2,6664*** 0,7702 0,4305         58,96 (0,0002) 
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Tableau 26 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
7.KLMODEL-FFMODEL                     
Estimateur     0,6440% -0,0545% 0,0214% -0,4742% 0,0661%     -33,55% -61,38% 
Fama-Macbeth t-stats     3,1322*** -0,4716 1,5699 -1,9170* 0,3332     26,17 (0,3984) 
Shanken t-stats     3,1240*** -0,4449 1,4840 -1,8382* 0,3219     23,23 (0,5642) 
GMM t-stats     2,9669*** -0,4435 1,4393 -1,6664* 0,2655     46,54 (0,0038) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur     0,6348% -0,0402% 0,0215% -0,4959% 0,0436% -0,0713%   -32,40% -66,94% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0858*** -0,3673 1,5727 -1,9313* 0,2014 -0,1085   26,17 (0,3446) 
Shanken t-stats     3,0768*** -0,3450 1,4801 -1,8431* 0,1932 -0,1023   23,01 (0,5194) 
GMM t-stats     2,9760*** -0,3214 1,4115 -1,7082* 0,1629 -0,0919   44,26 (0,0049) 
Section B. Avec constante            
1.SKEW             
Estimateur   0,7517%   0,0400%           6,05% 2,70% 
Fama-Macbeth t-stats   3,5856***   0,4966           23,70 (0,7435) 
Shanken t-stats   3,5695***   0,4945           23,49 (0,7537) 
GMM t-stats   3,8348***   0,5524           50,24 (0,0061) 
2.CAPM-SKEW            
Estimateur  0,7479% -0,1165% 0,0423%           6,06% -0,90% 
Fama-Macbeth t-stats  2,8726*** -0,3564 0,4075           23,64 (0,7002) 
Shanken t-stats  2,8582*** -0,3553 0,4055           23,41 (0,7124) 
GMM t-stats  2,8101*** -0,3734 0,3857           49,96 (0,0046) 
3.KURT            
Estimateur   0,0075     0,0000         0,04 0,0008 
Fama-Macbeth t-stats   2,9043***     -0,3683         23,67 (0,7449) 
Shanken t-stats   2,9019***     -0,3680         23,63 (0,7468) 
GMM t-stats   2,8931***     -0,3892         48,57 (0,0093) 
4. SKEW-KURT            
Estimateur  0,7143%   0,0564% -0,0045%         6,68% -0,23% 
Fama-Macbeth t-stats  2,6859***   0,5529 -0,4922         23,65 (0,6998) 
Shanken t-stats  2,6607***   0,5478 -0,4882         23,21 (0,7224) 
GMM t-stats  2,4734**   0,5358 -0,5317         50,84 (0,0036) 
5. CAPM-KURT            
Estimateur  0,7601% -0,1357%   0,0002%         4,72% -2,34% 
Fama-Macbeth t-stats  2,8930*** -0,4103   0,0144         23,66 (0,6993) 
Shanken t-stats  2,8906*** -0,4101   0,0144         23,62 (0,7012) 
GMM t-stats  2,9093*** -0,4345   0,0120         44,91 (0,0166) 
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Tableau 26 (suite) : Estimation des primes de risque – Modèles à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
    
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤  𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠  𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
     
       R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
6. KLMODEL              
Estimateur   0,7237% -0,1041% 0,0426% -0,0017%         7,42% -3,26% 
Fama-Macbeth t-stats   2,6912*** -0,3133 0,4100 -0,1304         23,64 (0,6502) 
Shanken t-stats   2,6728*** -0,3119 0,4073 -0,1296         23,32 (0,6678) 
GMM t-stats   2,5253** -0,3289 0,3894 -0,1122         47,30 (0,0065) 
7.KLMODEL-FFMODEL     
  
      
Estimateur   0,6845% -0,0520% 0,0123% 0,0030% -0,0923% -0,0341%     9,27% -9,63% 
Fama-Macbeth t-stats   2,0780** -0,1352 0,1102 0,1975 -0,3500 -0,1701     22,67 (0,5969) 
Shanken t-stats   2,0670** -0,1346 0,1096 0,1965 -0,3487 -0,1696     22,43 (0,6110) 
GMM t-stats   1,7850* -0,1289 0,1050 0,1743 -0,3249 -0,1546     43,74 (0,0082) 
8. KLMODEL-CAMODEL             
Estimateur   0,6874% -0,0655% 0,0291% 0,0030% -0,1156% -0,0603% -0,1816%   10,77% -12,51% 
Fama-Macbeth t-stats   2,0579** -0,1627 0,2568 0,1939 -0,4687 -0,2645 -0,2668   22,45 (0,5525) 
Shanken t-stats   2,0332** -0,1612 0,2538 0,1916 -0,4648 -0,2624 -0,2638   21,91 (0,5845) 
GMM t-stats   1,7114* -0,1475 0,2224 0,1669 -0,4619 -0,2396 -0,2280   42,54 (0,0079) 
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Tableau 27 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 30 portefeuilles classés par industrie. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur 
statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les 
erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section A. Sans Constante                               
1.RLABOR                 
Estimateur      -0,4498%                 -447,35% -447,35% 
Fama-Macbeth t-stats      -2,9478***          33,85 (0,2446) 
Shanken t-stats      -1,9119*          14,14 (0,9906) 
GMM t-stats      -1,9758**          43,02 (0,0347) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur     0,5724%  -0,0888%                 -102,11% -117,08% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7379***  -1,1291          27,15 (0,5102) 
Shanken t-stats    2,7312***  -1,0948          25,45 (0,6033) 
GMM t-stats    2,7281***  -0,8589          57,63 (0,0005) 
3.RPREM                 
Estimateur       0,5945%                  -547,90% -547,90% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7944***           37,13 (0,1428) 
Shanken t-stats     1,7257*           14,08 (0,9910) 
GMM t-stats     1,3390           29,91 (0,3677) 
4.RLABOR-RPREM                 
Estimateur       -0,0262% -0,4901%                 -444,23% -484,54% 
Fama-Macbeth t-stats     -0,1780 -3,1924***          33,80 (0,2076) 
Shanken t-stats     -0,1094 -1,9582*          12,62 (0,9944) 
GMM t-stats     -0,1105 -2,3211**          39,33 (0,0591) 
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Tableau 27 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
5.CAPM-RPREM                 
Estimateur     0,5786% 0,0420%                  -119,22% -135,45% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7531*** 0,3544           29,06 (0,4093) 
Shanken t-stats    2,7505*** 0,3505           28,40 (0,4434) 
GMM t-stats    2,7786*** 0,2832           60,87 (0,0002) 
6.PLMODEL                 
Estimateur     0,5907% -0,1285% -0,1681%                 -90,75% -112,76% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8081*** -0,8692 -1,9528*          27,04 (0,4618) 
Shanken t-stats    2,7727*** -0,7630 -1,7181*          20,74 (0,7981) 
GMM t-stats    2,7745*** -0,7239 -1,6618*          48,78 (0,0044) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur     0,6561% 0,0332% -0,0933%       -0,5137% 0,0724%     -17,49% -41,97% 
Fama-Macbeth t-stats    3,1946*** 0,1884 -1,0994     -2,0092** 0,3418    24,16 (0,5100) 
Shanken t-stats    3,1862*** 0,1771 -1,0350     -1,9202* 0,3285    21,32 (0,6749) 
GMM t-stats    3,1830*** 0,1568 -0,9289     -1,8338* 0,2556    39,72 (0,0229) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,6655% 0,0960% -0,0728%      -0,4527% 0,1088% 0,3037%   -5,86% -33,48% 
Fama-Macbeth t-stats    3,2260*** 0,6635 -0,9291     -1,8036* 0,4818 0,5358   24,10 (0,4558) 
Shanken t-stats    3,2136*** 0,6168 -0,8653     -1,7104* 0,4581 0,5015   20,78 (0,6518) 
GMM t-stats    3,1656*** 0,5691 -0,8068     -1,5496 0,3564 0,5145   39,25 (0,0186) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur     0,5783%       0,0024% 0,0049%         -97,14% -119,89% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7760***     0,2254 0,5777      26,70 (0,4799) 
Shanken t-stats    2,7711***     0,2199 0,5635      25,35 (0,5546) 
GMM t-stats    2,7567***     0,1966 0,5286      55,98 (0,0006) 
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Tableau 27 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
10.FHMODEL alpha cond                 
Estimateur     0,5994%   0,1501% -0,1141%             -113,69% -138,35% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8747***   0,6920 -0,4729        28,67 (0,3773) 
Shanken t-stats    2,8706***   0,6784 -0,4634        27,51 (0,43670 
GMM t-stats    2,8193***   0,5780 -0,4053        59,71 (0,0002) 
11.FHMODEL                 
Estimateur     0,5785%     0,1355% -0,0286% -0,0019% 0,0095%     -90,66% -130,38% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7782***     0,6880 -0,1415 -0,1945 1,1139    25,30 (0,4458) 
Shanken t-stats    2,7677***     0,6533 -0,1343 -0,1847 1,0570    22,68 (0,5963) 
GMM t-stats    2,7639***     0,5674 -0,1200 -0,1764 1,1167    47,69 (0,0028) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur     0,5653% 0,1211% -0,0831% 0,4524% -0,1524% 0,0084% 0,0022%         -6,98% -41,01% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7025*** 0,8392 -0,8911 2,2009** -0,7776 0,7565 0,2181      20,62 (0,6041) 
Shanken t-stats    2,6417*** 0,6602 -0,7027 1,7414* -0,6139 0,5974 0,1720      12,66 (0,9589) 
GMM t-stats    2,8348*** 0,5811 -0,5959 1,8156* -0,5967 0,6279 0,1911      24,37 (0,3280) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur     0,6611%   -0,2505% 0,2387% 0,0054% 0,0008% -0,5054% 0,1644%     -25,19% -65,02% 
Fama-Macbeth t-stats    3,2017***   -0,8753 0,9034 0,5463 0,0891 -1,8406* 0,7743    24,05 (0,4010) 
Shanken t-stats    3,1859***   -0,8010 0,8264 0,5009 0,0817 -1,7171* 0,7305    20,06 (0,6384) 
GMM t-stats    3,0158***   -0,6744 0,7423 0,5166 0,0931 -1,3657 0,5171    33,95 (0,0498) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur     0,6364%   -0,1608% 0,1637% 0,0102% 0,0006% -0,5175% 0,0754% -0,3217%   -16,29% -60,59% 
Fama-Macbeth t-stats    3,0780***   -0,5849 0,6454 1,0444 0,0707 -1,8752* 0,3457 -0,5610   22,89 (0,4080) 
Shanken t-stats    3,0594***   -0,5282 0,5825 0,9452 0,0639 -1,7299* 0,3225 -0,5108   18,57 (0,6720) 
GMM t-stats    2,9133***   -0,4093 0,4922 0,9345 0,0721 -1,4831 0,2550 -0,5055   34,48 (0,0321) 
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Tableau 27 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
 Section B. Avec Constante                
1.RLABOR                 
Estimateur   0,5979%   -0,0303%                 2,35% -1,14% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7046***   -0,3808          22,76 (0,7873) 
Shanken t-stats   2,6961***   -0,3796          22,62 (0,7937) 
GMM t-stats   2,7723***   -0,3194          46,67 (0,0148) 
2.CAPM-RLABOR                 
Estimateur   0,7374% -0,1154%  -0,0300%                 6,90% 0,01% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8196*** -0,3488  -0,3776          22,55 (0,7554) 
Shanken t-stats   2,8096*** -0,3480  -0,3763          22,39 (0,7631) 
GMM t-stats   3,1253*** -0,3824  -0,3175          45,37 (0,0149) 
3.RPREM                 
Estimateur   0,6263%   0,0010%                  0,00% -3,57% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9042***  0,0085           23,85 (0,7364) 
Shanken t-stats   2,9042***  0,0085           23,85 (0,7364) 
GMM t-stats   2,9750***  0,0072           48,11 (0,0104) 
4.RLABOR-RPREM                 
Estimateur   0,5985%   -0,0767% -0,0778%                 6,29% -0,65% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7071***  -0,5243 -0,9224          22,60 (0,7529) 
Shanken t-stats   2,6117***  -0,5062 -0,8912          21,03 (0,8239) 
GMM t-stats   2,4416***  -0,4525 -0,8523          42,52 (0,0292) 
5.CAPM-RPREM                 
Estimateur   0,7636% -0,1365% 0,0071%                  4,58% -2,49% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9339*** -0,4139 0,0598           23,62 (0,7017) 
Shanken t-stats   2,9322*** -0,4137 0,0598           23,59 (0,7031) 
GMM t-stats   3,0879*** -0,4397 0,0493           46,85 (0,0103) 
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Tableau 27 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6.PLMODEL                               
Estimateur   0,7177% -0,0883% -0,0633% -0,0694%                 9,50% -0,94% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7915*** -0,2681 -0,4362 -0,8586          22,38 (0,7178) 
Shanken t-stats   2,7160*** -0,2635 -0,4246 -0,8364          21,19 (0,7775) 
GMM t-stats   3,0481*** -0,2895 -0,3741 -0,8352          41,02 (0,0309) 
7.PLMODEL-FFMODEL                 
Estimateur   0,6371% 0,0067% -0,0366% -0,0660%       -0,1292% -0,0268%     11,33% -7,14% 
Fama-Macbeth t-stats   0,0864 0,2822 1,9040* 0,6198     -0,5704 -1,8523*    21,74 (0,6509) 
Shanken t-stats   1,8034* 0,0166 -0,1845 -0,7854     -0,4537 -0,1308    20,90 (0,6983) 
GMM t-stats   2,0305** 0,0175 -0,1619 -0,7698     -0,4474 -0,1181    39,15 (0,0263) 
8.PLMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   0,5935% 0,0530% -0,0196% -0,0638%      -0,1436% -0,0129% 0,0473%   11,65% -11,40% 
Fama-Macbeth t-stats   1,9893** 0,1447 -0,1322 -0,8074     -0,5362 -0,0580 0,0852   21,70 (0,5970) 
Shanken t-stats   1,9559* 0,1430 -0,1301 -0,7945     -0,5296 -0,0574 0,0839   20,98 (0,6399) 
GMM t-stats   2,2820** 0,1646 -0,1118 -0,7689     -0,5428 -0,0533 0,0807   39,43 (0,0178) 
9.FHMODEL alpha inc                 
Estimateur   0,7414% -0,1055%       0,0052% -0,0030%         9,35% -1,11% 
Fama-Macbeth t-stats   2,6812*** -0,3081     0,5011 -0,3387      22,40 (0,7169) 
Shanken t-stats   2,6665*** -0,3070     0,4985 -0,3370      22,15 (0,7296) 
GMM t-stats   2,4864** -0,3165     0,4633 -0,3398      46,15 (0,0088) 
10.FHMODEL alpha cond                 
Estimateur   0,8016% -0,1640%   0,0313% 0,1025%             11,46% 1,25% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8078*** -0,4652   0,1391 0,3889        22,51 (0,7111) 
Shanken t-stats   2,7480*** -0,4585   0,1363 0,3808        21,56 (0,7594) 
GMM t-stats   2,5239** -0,4647   0,1171 0,3313        38,33 (0,0564) 
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Tableau 27 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵  𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
11.FHMODEL                               
Estimateur   0,7868% -0,1460%   -0,0170% 0,1463% 0,0052% -0,0016%         17,58% 0,41% 
Fama-Macbeth t-stats   2,4975** -0,3932   -0,0791 0,6339 0,5447 -0,1777      21,23 (0,6796) 
Shanken t-stats   2,4179** -0,3842   -0,0767 0,6142 0,5282 -0,1722      19,90 (0,7521) 
GMM t-stats   2,0915** -0,3847   -0,0665 0,5628 0,5664 -0,1917      38,03 (0,0344) 
12.FHMODEL-PLMODEL                 
Estimateur   0,5832% 0,0370% 0,0597% -0,0550% 0,1810% 0,0312% 0,0091% -0,0030%         33,41% 12,23% 
Fama-Macbeth t-stats   1,9993** 0,1031 0,4280 -0,5973 0,8848 0,1416 0,8191 -0,2870      17,83 (0,7667) 
Shanken t-stats   1,8240* 0,0967 0,3912 -0,5465 0,8107 0,1295 0,7498 -0,2625      14,84 (0,9002) 
GMM t-stats   1,7699* 0,1104 0,3380 -0,5234 0,7440 0,1175 0,8412 -0,2994      30,60 (0,1045) 
13.FHMODEL-FFMODEL                  
Estimateur   0,7370% -0,0938%   -0,0564% 0,1757% 0,0061% -0,0023% -0,0547% 0,0319%     18,13% -7,92% 
Fama-Macbeth t-stats   2,2577** -0,2438   -0,2146 0,6864 0,6095 -0,2491 -0,2157 0,1494    20,91 (0,5865) 
Shanken t-stats   2,1719** -0,2370   -0,2066 0,6609 0,5874 -0,2400 -0,2098 0,1458    19,35 (0,6806) 
GMM t-stats   1,9720** -0,2464   -0,1991 0,6278 0,5863 -0,2578 -0,2289 0,1323    36,12 (0,0295) 
14.FHMODEL-CAMODEL                 
Estimateur   0,7498% -0,1337%   0,0440% 0,0935% 0,0112% -0,0025% -0,0600% -0,0667% -0,4717%   28,50% 1,26% 
Fama-Macbeth t-stats   2,2775** -0,3406   0,1716 0,3800 1,1459 -0,2746 -0,2365 -0,2971 -0,8043   19,12 (0,6376) 
Shanken t-stats   2,1305** -0,3240   0,1609 0,3560 1,0753 -0,2575 -0,2254 -0,2840 -0,7576   16,74 (0,7778) 
GMM t-stats   1,8385* -0,3252   0,1373 0,3127 1,0176 -0,2759 -0,2509 -0,2775 -0,7431   30,72 (0,0785) 
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Tableau 28 : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour les modèles conditionnels à moments supérieurs selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques 
des rendements excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements 
excédentaires proviennent de 30 portefeuilles classés par industrie. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken 
(1992) et leur statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse 
nulle que les erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc                                     
Estimateur    0,5790% 0,0637%    0,0029% 0,0010% -0,0011% 0,0003%          -82,67% -130,33% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8038*** 0,6323    0,2714 0,1137 -1,3580 0,2721          25,83 (0,3618) 
Shanken t-stats    2,7961*** 0,6009    0,2581 0,1081 -1,2935 0,2585          23,26 (0,5047) 
GMM t-stats    2,8083*** 0,5883    0,2377 0,1190 -0,9955 0,2289          57,01 (0,0001) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur    0,6048% 0,0780% 0,1001% -0,0748%               -104,62% -137,36% 
Fama-Macbeth t-stats    2,9059*** 0,7852 0,4838 -0,3114               28,64 (0,3277) 
Shanken t-stats    2,8979*** 0,7545 0,4651 -0,2991               26,37 (0,4429) 
GMM t-stats    2,9608*** 0,7244 0,4109 -0,2703               61,95 (0,0001) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur    0,5686% 0,0437%  0,4135% -0,1386% -0,0058% 0,0128% -0,0018% 0,0003%          -26,18% -74,25% 
Fama-Macbeth t-stats    2,7585*** 0,4327  1,8374* -0,7474 -0,4642 1,1639 -1,8837* 0,2524          24,30 (0,3317) 
Shanken t-stats    2,7086*** 0,3249  1,3820 -0,5623 -0,3484 0,8724 -1,4199 0,1891          13,50 (0,9184) 
GMM t-stats    2,8790*** 0,3186  1,4604 -0,6399 -0,2803 0,8051 -1,2435 0,1692          43,04 (0,0031) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur    0,5942% 0,0238% 0,0160%   0,0030% 0,0002% -0,0013% -0,0001% 0,0003% 0,0001%        -63,76% -137,45% 
Fama-Macbeth t-stats    2,8833*** 0,2336 1,2188   0,2727 0,0188 -1,5854 -0,1004 1,5153 0,4131        24,87 (0,2526) 
Shanken t-stats    2,8630*** 0,2051 1,0746   0,2397 0,0165 -1,3975 -0,0881 1,3309 0,3633        19,03 (0,5830) 
GMM t-stats   2,8568*** 0,2177 1,0163   0,2304 0,0189 -1,2898 -0,0832 1,3221 0,3930        54,49 (0,0000) 
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Tableau 28 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur   0,5617% 0,0730% 0,0110% 0,1097% 0,0383%              -81,37% -119,15% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7326*** 0,7362 0,8636 0,5228 0,1852              28,21 (0,2984) 
Shanken t-stats   2,7223*** 0,6785 0,7981 0,4823 0,1707              23,83 (0,5291) 
GMM t-stats   2,6772*** 0,6070 0,6668 0,4314 0,1614              52,22 (0,0007) 
6. CAPM4MC                      
Estimateur   0,5826% 0,0445% 0,0177% 0,4059% -0,1247% -0,0073% 0,0137% -0,0019% 0,0002% 0,0002% 0,0001%        -13,89% -83,49% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8331*** 0,4220 1,3329 1,7904* -0,6677 -0,5646 1,1844 -1,9628* 0,1850 1,1827 0,8480        22,85 (0,2439) 
Shanken t-stats   2,7754*** 0,3007 0,9581 1,2790 -0,4771 -0,4021 0,8423 -1,4047 0,1316 0,8438 0,6057        11,42 (0,9087) 
GMM t-stats   2,8440*** 0,3335 0,9232 1,4196 -0,5113 -0,3126 0,7264 -1,2942 0,1169 0,7543 0,6991        33,39 (0,0150) 
7. CAPM4MC-PLMODEL                      
Estimateur   0,5722% 0,0700% 0,0068% 0,4578% -0,1493% 0,0128% -0,0023% -0,0007% -0,0006% 0,0003% 0,00001%    0,1539% -0,0891%   23,52% -38,62% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7790*** 0,6110 0,4803 2,0100** -0,7675 0,8994 -0,1832 -0,7288 -0,5858 1,5613 0,1020    0,9545 -0,8983   17,51 (0,4202) 
Shanken t-stats   2,7171*** 0,4308 0,3414 1,4225 -0,5429 0,6338 -0,1290 -0,5168 -0,4132 1,1037 0,0721    0,6713 -0,6338   8,59 (0,9522) 
GMM t-stats   2,8056*** 0,4054 0,3267 1,5220 -0,5861 0,5643 -0,1215 -0,5273 -0,3580 0,9062 0,0817    0,5646 -0,5374   14,21 (0,5830) 
8. CAPM4MC-FFMODEL                      
Estimateur   0,6395% -0,0347% 0,0221% 0,0199% 0,0934% 0,0048% 0,0032% -0,0021% 0,00001% 0,0003% 0,0001% -0,3408% 0,1438%      8,45% -65,94% 
Fama-Macbeth t-stats   3,1046*** -0,3124 1,5784 0,0647 0,3692 0,3764 0,2518 -1,9986** -0,0138 1,7929 0,6896 -1,3628 0,6778      21,66 (0,1983) 
Shanken t-stats   3,0715*** -0,2581 1,3106 0,0534 0,3048 0,3110 0,2077 -1,6554* -0,0114 1,4819 0,5701 -1,1800 0,5953      14,65 (0,6210) 
GMM t-stats   2,9890*** -0,2872 1,3740 0,0688 0,3478 0,2870 0,2175 -1,5315 -0,0117 1,4499 0,7236 -1,1375 0,5340      34,14 (0,0052) 
9. CAPM4MC-CAMODEL                      
Estimateur   0,6453% -0,0414% 0,0229% 0,0059% 0,1036% 0,0044% 0,0030% -0,0021% 0,00003% 0,0003% 0,0001%   -0,3296% 0,1593% 0,4414%   8,58% -76,75% 
Fama-Macbeth t-stats   3,0886*** -0,3834 1,5837 0,0183 0,3908 0,3409 0,2384 -1,8578* -0,0313 1,6657* 0,6943   -1,3233 0,6866 0,5525   21,61 (0,1562) 
Shanken t-stats   3,0324*** -0,3126 1,2967 0,0149 0,3181 0,2779 0,1940 -1,5160 -0,0255 1,3566 0,5662   -1,1341 0,5898 0,4527   14,22 (0,5827) 
GMM t-stats   3,0059*** -0,3558 1,3696 0,0196 0,3768 0,2600 0,2070 -1,4337 -0,0264 1,3304 0,7284   -1,1234 0,5433 0,5469   33,18 (0,0044) 
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Tableau 28 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
Section B. Avec constante                       
  
      
1.CAPM3MC alpha inc         
  
          
    
            
Estimateur   0,7164% -0,0833% 0,0302%    0,0060% -0,0048% -0,0004% 0,0001%          12,39% -10,47% 
Fama-Macbeth t-stats   2,6881*** -0,2514 0,3067    0,5705 -0,5399 -0,5829 0,1369          21,56 (0,6057) 
Shanken t-stats   2,6433*** -0,2487 0,3017    0,5614 -0,5312 -0,5741 0,1346          20,84 (0,6480) 
GMM t-stats   2,4908** -0,2577 0,2973    0,5257 -0,5993 -0,4488 0,1218          48,53 (0,0014) 
2. CAPM3MC beta inc                       
Estimateur   0,7884% -0,1496% 0,0413% 0,0168% 0,1118%               12,46% -1,55% 
Fama-Macbeth t-stats   2,7509*** -0,4254 0,4204 0,0783 0,4277               22,51 (0,6606) 
Shanken t-stats   2,6848*** -0,4184 0,4107 0,0765 0,4176               21,44 (0,7189) 
GMM t-stats   2,4574** -0,4264 0,3993 0,0658 0,3664               41,01 (0,0229) 
3. CAPM3MC                       
Estimateur   0,7295% -0,1170% 0,0384%  0,0662% 0,1427% 0,0096% -0,0045% -0,0008% 0,00003%          34,22% 9,16% 
Fama-Macbeth t-stats   2,8121*** -0,3577 0,3817  0,3104 0,7330 0,8027 -0,4103 -0,9826 0,0269          19,69 (0,6023) 
Shanken t-stats   2,4727** -0,3289 0,3369  0,2744 0,6473 0,7086 -0,3619 -0,8701 0,0237          15,23 (0,8524) 
GMM t-stats   2,5368** -0,3606 0,3440  0,2862 0,6997 0,6059 -0,3543 -0,7873 0,0219          38,78 (0,0104) 
4. CAPM4MC alpha inc                       
Estimateur   0,7096% -0,0589% -0,0186% 0,0085%   0,0084% -0,0065% -0,0008% -0,0004% 0,0003% 0,0000%        28,08% -4,28% 
Fama-Macbeth t-stats   2,6764*** -0,1788 -0,1862 0,6416   0,7755 -0,6926 -1,0035 -0,4051 1,5788 0,0472        19,98 (0,5224) 
Shanken t-stats   2,4129** -0,1672 -0,1684 0,5820   0,7019 -0,6265 -0,9112 -0,3662 1,4280 0,0427        16,24 (0,7560) 
GMM t-stats  2,4958** -0,1857 -0,1865 0,5559   0,7313 -0,7548 -0,8435 -0,3630 1,4091 0,0463        41,74 (0,0030) 
5. CAPM4MC beta inc                      
Estimateur  0,7474% -0,1334% 0,0405% 0,0022% 0,0263% 0,1625%              18,98% 2,09% 
Fama-Macbeth t-stats  2,5165*** -0,3745 0,4127 0,1646 0,1189 0,7135              22,34 (0,6158) 
Shanken t-stats  2,3787** -0,3601 0,3909 0,1561 0,1126 0,6754              19,96 (0,7487) 
GMM t-stats  2,1060** -0,3634 0,3782 0,1300 0,0986 0,6238              35,85 (0,0567) 
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Tableau 28 (suite) : Estimation des primes de risque - Modèles conditionnels à moments supérieurs (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
       TestWald (valeur-p) 
6. CAPM4MC    
  
      
    
      
Estimateur  0,7531% -0,1189% 0,0098% 0,0087% 0,0275% 0,1399% 0,0118% -0,0065% -0,0011% -0,0004% 0,0003% 0,000003%        47,91% 16,07% 
Fama-Macbeth t-stats  2,9178*** -0,3655 0,0959 0,6299 0,1293 0,7063 0,9966 -0,5728 -1,1974 -0,3889 1,9244* 0,0199        16,87 (0,5986) 
Shanken t-stats  2,3783** -0,3192 0,0786 0,5187 0,1062 0,5794 0,8171 -0,4688 -0,9855 -0,3186 1,5782 0,0163        11,21 (0,9166) 
GMM t-stats  2,5418** -0,3592 0,0891 0,5256 0,1172 0,6184 0,7864 -0,5030 -0,9491 -0,3123 1,5764 0,0184        29,46 (0,0430) 
7. CAPM4MC-PLMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  0,6328% -0,0138% 0,0324% 0,0029% 0,1224% 0,0816% 0,0221% -0,0139% -0,0004% -0,0008% 0,0003% 0,0000% 0,1224% -0,0759%      63,03% 33,00% 
Fama-Macbeth t-stats  2,4057** -0,0419 0,2906 0,2023 0,5840 0,4018 1,6045 -1,1056 -0,4301 -0,8233 2,0485** -0,3038 0,7621 -0,7623      13,16 (0,7255) 
Shanken t-stats  1,7845* -0,0341 0,2169 0,1520 0,4379 0,3004 1,1971 -0,8238 -0,3228 -0,6147 1,5319 -0,2270 0,5674 -0,5691      7,24 (0,9802) 
GMM t-stats  1,9628* -0,0401 0,2156 0,1467 0,4834 0,2951 1,1387 -0,8164 -0,3556 -0,5510 1,4300 -0,2286 0,4483 -0,5014      9,76 (0,8787) 
8. CAPM4MC-FFMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  0,8550% -0,2345% 0,0388% 0,0043% 0,0171% 0,1621% 0,0140% -0,0097% -0,0010% -0,0003% 0,0003% 0,00005%   0,1432% -0,0279%    50,70% 10,64% 
Fama-Macbeth t-stats  2,8639*** -0,6397 0,3267 0,2814 0,0558 0,6370 1,1007 -0,7389 -1,0649 -0,2449 1,9133* -0,2154   0,5365 -0,1323    16,85 (0,4649) 
Shanken t-stats  2,2398** -0,5325 0,2567 0,2222 0,0438 0,5004 0,8660 -0,5799 -0,8409 -0,1925 1,5055 -0,1694   0,4431 -0,1123    10,30 (0,8904) 
GMM t-stats  2,1579** -0,5342 0,2837 0,2535 0,0525 0,5752 0,8153 -0,6104 -0,9052 -0,1932 1,4677 -0,1935   0,4809 -0,1201    24,80 (0,0735) 
9. CAPM4MC-CAMODEL    
  
      
    
      
Estimateur  0,8678% -0,2576% 0,0516% 0,0026% 0,0413% 0,1456% 0,0148% -0,0096% -0,0009% -0,0002% 0,0003% -0,00004%   0,1311% -0,0573% 0,0694%   51,10% 5,46% 
Fama-Macbeth t-stats  2,9235*** -0,7005 0,4429 0,1613 0,1291 0,5477 1,1524 -0,7322 -0,8387 -0,2215 1,5692 -0,2347   0,4882 -0,2505 0,0872   16,72 (0,4037) 
Shanken t-stats  2,3292** -0,5914 0,3545 0,1296 0,1033 0,4380 0,9232 -0,5853 -0,6732 -0,1773 1,2559 -0,1879   0,4090 -0,2128 0,0703   10,62 (0,8326) 
GMM t-stats  2,1982** -0,5875 0,3850 0,1420 0,1235 0,5078 0,8484 -0,6071 -0,6735 -0,1733 1,1974 -0,2097   0,4388 -0,2314 0,0815   26,81 (0,0303) 
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Tableau 29 : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (30 portefeuilles industrie) 
Ce tableau présente les estimateurs de la coupe transversale pour le modèle CAPM-ACS selon l’équation (127). Les bêtas de l’équation (127) sont obtenus par régression en séries chronologiques des rendements 
excédentaires mensuels sur les facteurs de risque selon l’équation (126) estimée sur l’ensemble de la période à l’étude, soit du 1er Janvier 1972 au 1er Décembre 2014 (516 observations). Les rendements excédentaires 
proviennent de 30 portefeuilles classés par industrie. Ce tableau présente les estimateurs de primes de risque et leur statistique t de Fama-Macbeth (1973), leur statistique t corrigée par l’approche de Shanken (1992) et leur 
statistique t estimé par GMM utilisant la matrice de covariance Newey-West (1987). Les statistiques R2 et R2 ajustés sont également présentés, suivis des statistiques de Wald et leur valeur-p selon l’hypothèse nulle que les 
erreurs d’évaluation sont conjointement et statistiquement égale à zéro. Les astérisques ***, ** et * représentent un niveau de confiance de 99%, 95%, et 90% respectivement. 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
Section A. Sans constante                         
  
      
1.CAPMACS alpha inc                   
  
                  
Estimateur     0,5834% -0,1042% 0,0636% 0,0076%     0,0101% -0,0037% 0,0035% -0,0022% -0,0007% -0,0006% 0,0002% 0,00002%           -16,87% -99,37% 
Fama-Macbeth t-stats     2,8264*** -0,9789 0,6170 0,5439     0,6610 -0,2957 1,6719* -1,4274 -0,8432 -0,6206 1,2491 0,1592           18,13 (0,4468) 
Shanken t-stats     2,7797*** -0,7570 0,4779 0,4237     0,5107 -0,2285 1,2925 -1,1044 -0,6569 -0,4802 0,9684 0,1233           10,73 (0,9053) 
GMM t-stats     2,7613*** -0,8027 0,4651 0,4034     0,4552 -0,2183 1,2776 -1,2316 -0,6043 -0,4136 0,8080 0,1346           29,15 (0,0332) 
2. CAPMACS beta inc            
  
           
Estimateur     0,5734% -0,1413% 0,0615% 0,0055% 0,3529% -0,1596%                           -25,74% -58,54% 
Fama-Macbeth t-stats     2,7915*** -1,5965 0,6241 0,4137 1,8750* -0,8850                           24,07 (0,4577) 
Shanken t-stats     2,7657*** -1,3245 0,5177 0,3448 1,5614 -0,7352                           16,38 (0,8740) 
GMM t-stats     2,7257*** -1,0901 0,4395 0,2867 1,5698 -0,7595                           43,98 (0,0053) 
3. CAPMACS            
  
           
Estimateur     0,6220% -0,2805% -0,1128% 0,0152% 0,4065% -0,1346% 0,0185% -0,0006% 0,0004% 0,0009% -0,0016% -0,0010% 0,0004% 0,0001%           38,66% -18,58% 
Fama-Macbeth t-stats     3,0116*** -2,3301** -1,1601 1,0853 1,7376* -0,6912 1,2769 -0,0494 0,1882 0,5862 -1,6422 -1,1006 2,3006** 0,4166           13,06 (0,6681) 
Shanken t-stats     2,8593*** -1,3161 -0,6591 0,6215 0,9879 -0,3930 0,7222 -0,0279 0,1066 0,3320 -0,9377 -0,6241 1,3058 0,2365           4,11 (0,9987) 
GMM t-stats     2,8446*** -1,3702 -0,8355 0,6691 1,1082 -0,3686 0,6560 -0,0252 0,1199 0,3532 -0,9501 -0,5915 1,2960 0,2619           7,29 (0,9490) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur     0,6077% -0,2314% -0,0723% 0,0134% 0,3730% -0,0718% 0,0188% -0,0019% 0,0005% 0,0011% -0,0012% -0,0009% 0,0004% 0,00004% 0,0512%         41,26% -21,68% 
Fama-Macbeth t-stats     2,9386*** -1,7977* -0,6328 0,9303 1,5897 -0,3442 1,3020 -0,1535 0,2288 0,7066 -1,2538 -0,9547 2,2417** 0,2681 0,2901         13,03 (0,5998) 
Shanken t-stats     2,8066*** -1,0759 -0,3799 0,5639 0,9581 -0,2071 0,7808 -0,0920 0,1373 0,4243 -0,7584 -0,5736 1,3489 0,1613 0,1734         4,62 (0,9949) 
GMM t-stats    2,9062*** -1,0225 -0,4020 0,5715 1,0655 -0,1909 0,7211 -0,0877 0,1514 0,4385 -0,8147 -0,5132 1,2862 0,1739 0,1608         7,82 (0,8987) 
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Tableau 29 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
     TestWald (valeur-p) 
5. CAPMACS-FFMODEL                   
  
                  
Estimateur     0,6644% -0,2248% -0,1410% 0,0224% 0,1604% 0,0485% 0,0201% -0,0035% -0,0002% 0,0017% -0,0018% -0,0008% 0,0004% 0,0001%   -0,4318% 0,0194%     55,91% 1,65% 
Fama-Macbeth t-stats     3,2193*** -1,9642** -1,3508 1,5495 0,5318 0,1893 1,3447 -0,2603 -0,0904 0,9509 -1,7757* -0,7557 2,3102** 0,5529   -1,6094 0,0829     11,72 (0,6290) 
Shanken t-stats     3,1043*** -1,2388 -0,8546 0,9874 0,3356 0,1194 0,8482 -0,1639 -0,0570 0,5994 -1,1276 -0,4772 1,4605 0,3497   -1,1001 0,0577     4,60 (0,9906) 
GMM t-stats     2,9204*** -1,2718 -0,9893 0,9634 0,3791 0,1148 0,8227 -0,1621 -0,0620 0,6139 -1,0616 -0,4464 1,4672 0,3562   -1,1061 0,0501     8,16 (0,8333) 
6.CAPMACS-CAMODEL                         
Estimateur     0,6685% -0,2210% -0,1453% 0,0232% 0,1504% 0,0573% 0,0196% -0,0035% -0,0002% 0,0018% -0,0019% -0,0008% 0,0004% 0,0001%   -0,4281% 0,0337% 0,2370%  55,98% -6,39% 
Fama-Macbeth t-stats     3,1920*** -1,9946** -1,4091 1,5666 0,4824 0,2132 1,3333 -0,2583 -0,1039 0,9450 -1,6526* -0,7550 2,0922** 0,5678   -1,5990 0,1333 0,2963  11,62 (0,5588) 
Shanken t-stats     3,0173*** -1,2562 -0,8900 0,9957 0,3037 0,1342 0,8397 -0,1624 -0,0654 0,5944 -1,0449 -0,4759 1,3176 0,3585   -1,0917 0,0911 0,1887  4,55 (0,9839) 
GMM t-stats     2,8125*** -1,2015 -0,9499 0,9173 0,3387 0,1312 0,7738 -0,1601 -0,0714 0,6162 -0,9852 -0,4508 1,3955 0,3576   -1,0932 0,0794 0,1975  7,90 (0,7928) 
Section B. Avec constante                        
1.CAPMACS alpha inc            
  
           
Estimateur   0,8172% -0,1819% -0,0536% 0,0088% 0,0080%   0,0135% -0,0067% 0,0023% 0,0002% -0,0007% -0,0006% 0,0003% 0,000003%           69,12% 47,33% 
Fama-Macbeth t-stats   2,9910*** -0,5365 -0,4850 0,0907 0,5737   0,8967 -0,5313 1,1652 0,1666 -0,7647 -0,6334 1,6870* 0,0193           10,34 (0,9201) 
Shanken t-stats   2,2511** -0,4387 -0,3668 0,0688 0,4375   0,6781 -0,4016 0,8822 0,1264 -0,5833 -0,4796 1,2802 0,0146           5,86 (0,9967) 
GMM t-stats   2,2816** -0,4741 -0,3874 0,0681 0,4196   0,5836 -0,3668 0,8559 0,1386 -0,5709 -0,4176 1,1310 0,0150           10,72 (0,8709) 
2. CAPMACS beta inc                         
Estimateur   0,6255% -0,0149% -0,0510% 0,0408% 0,0013% 0,1450% 0,0567%                           27,00% 7,95% 
Fama-Macbeth t-stats   2,2927** -0,0440 -0,6469 0,4162 0,0937 0,7619 0,2893                           19,67 (0,7153) 
Shanken t-stats   2,1374** -0,0420 -0,6049 0,3889 0,0877 0,7130 0,2704                           17,10 (0,8445) 
GMM t-stats  2,1825** -0,0490 -0,5505 0,3660 0,0733 0,6359 0,2638                           35,44 (0,0470) 
3. CAPMACS                         
Estimateur   0,7173% -0,0820% -0,0986% -0,0157% 0,0086% 0,2507% 0,0299% 0,0163% -0,0069% 0,0017% 0,0006% -0,0008% -0,0007% 0,0003% 0,00001%           70,88% 43,71% 
Fama-Macbeth t-stats   2,0823** -0,2002 -0,6622 -0,1415 0,5962 1,1218 0,1509 1,1026 -0,5726 0,7562 0,3684 -0,9547 -0,7514 1,7990* 0,0363           9,81 (0,8764) 
Shanken t-stats   1,5234 -0,1554 -0,4859 -0,1042 0,4419 0,8288 0,1114 0,8109 -0,4210 0,5560 0,2712 -0,7085 -0,5533 1,3261 0,0268           5,25 (0,9944) 
GMM t-stats   1,6423 -0,1791 -0,5484 -0,1054 0,4450 0,9117 0,1100 0,7053 -0,3848 0,5879 0,3132 -0,6832 -0,4877 1,2093 0,0274           9,81 (0,8317) 
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Tableau 29 (suite) : Estimation des primes de risque – CAPM-ACS (30 portefeuilles industrie) 
  
𝜆0 𝜆𝑟𝑚 𝜆𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑆𝑘𝑒𝑤 𝜆𝐾𝑢𝑟𝑡𝑜𝑠𝑖𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑠 𝜆𝑍𝑠𝑙  𝜆𝑍𝑠𝑠𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑟𝑚 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑙𝐿𝑎𝑏𝑜𝑟 𝜆𝑍𝑠𝑠𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑙𝑆 𝜆𝑍𝑠𝑠𝐾  𝜆𝑍𝑠𝑙𝐾 𝜆𝑃𝑟𝑒𝑚 𝜆𝑆𝑀𝐵 𝜆𝐻𝑀𝐿 𝜆𝑀𝑂𝑀 
   
     R2 R2 adj 
      TestWald (valeur-p) 
4. CAPMACS-PLMODEL            
  
           
Estimateur   0,7104% -0,0772% -0,0938% -0,0111% 0,0084% 0,2477% 0,0367% 0,0164% -0,0070% 0,0017% 0,0006% -0,0008% -0,0007% 0,0003% 0,000003% 0,0520%         70,93% 39,78% 
Fama-Macbeth t-stats   2,0053** -0,1858 -0,6248 -0,0923 0,5743 1,0979 0,1754 1,1084 -0,5833 0,7556 0,3801 -0,8631 -0,7320 1,7959* 0,0209 0,2947         9,73 (0,8362) 
Shanken t-stats   1,4694 -0,1442 -0,4592 -0,0680 0,4261 0,8123 0,1295 0,8164 -0,4295 0,5564 0,2802 -0,6406 -0,5398 1,3259 0,0154 0,2166         5,23 (0,9900) 
GMM t-stats  1,6231 -0,1673 -0,4700 -0,0641 0,4305 0,9036 0,1216 0,7207 -0,4059 0,5899 0,3139 -0,7002 -0,4624 1,2030 0,0160 0,1838         9,59 (0,7918) 
5. CAPMACS-FFMODEL            
  
           
Estimateur   0,7485% -0,1116% -0,0628% 0,0058% 0,0085% 0,1266% 0,1416% 0,0180% -0,0105% 0,0015% 0,0011% -0,0011% -0,0004% 0,0004% -0,00002%     -0,1401% 0,0439%   76,86% 48,37% 
Fama-Macbeth t-stats   1,9962** -0,2542 -0,4488 0,0452 0,5454 0,4226 0,5491 1,1872 -0,7836 0,5975 0,5918 -1,1130 -0,3294 1,9188* -0,0985     -0,5295 0,1851   8,87 (0,8392) 
Shanken t-stats   1,4248 -0,1915 -0,3215 0,0324 0,3939 0,3034 0,3940 0,8518 -0,5617 0,4283 0,4244 -0,8044 -0,2364 1,3793 -0,0708     -0,4058 0,1433   4,52 (0,9914) 
GMM t-stats   1,3643 -0,1965 -0,3427 0,0294 0,4035 0,3509 0,4022 0,7788 -0,5574 0,4650 0,4897 -0,8288 -0,2010 1,2899 -0,0703     -0,4036 0,1289   7,78 (0,8579) 
6.CAPMACS-CAMODEL            
  
           
Estimateur   0,7501% -0,1152% -0,0642% 0,0081% 0,0081% 0,1311% 0,1378% 0,0182% -0,0105% 0,0015% 0,0011% -0,0010% -0,0004% 0,0004% -0,000002%   -0,1411% 0,0374% 0,2163%  76,87% 44,10% 
Fama-Macbeth t-stats   1,9995** -0,2605 -0,4669 0,0635 0,5111 0,4222 0,5109 1,2250 -0,7922 0,5972 0,5604 -0,9726 -0,3291 1,6729* -0,1051   -0,5333 0,1475 0,2706  8,78 (0,7892) 
Shanken t-stats   1,4316 -0,1967 -0,3355 0,0457 0,3701 0,3039 0,3676 0,8819 -0,5696 0,4294 0,4030 -0,7033 -0,2369 1,2044 -0,0757   -0,4098 0,1132 0,1966  4,50 (0,9846) 
GMM t-stats   1,3742 -0,2038 -0,3403 0,0414 0,3618 0,3428 0,3729 0,7691 -0,5587 0,4684 0,4636 -0,6777 -0,2005 1,1603 -0,0738   -0,4149 0,0989 0,2001  7,85 (0,7971) 
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11. Glossaire 
 
2SLS -Méthode des moindres carrés à deux étapes ou two-step least squares. Méthode 
économétrique utilisée lorsque les termes d’erreur sont corrélés avec les variables 
indépendantes. La première étape consiste à estimer la variable indépendante corrélée 
en utilisant une variable instrumentale. Les coefficients obtenus de la première étape 
sont alors utilisés comme variables indépendantes dans la seconde estimation. 
AMEX -American stock exchange. Marché boursier américain, acquis par le NYSE en 2008 et 
renommé NYSE AMEX Equities en 2009. Concentré principalement sur l'échange des 
titres à faible capitalisation et des produits dérivés. 
APT -Théorie de l'évaluation par arbitrage ou arbitrage pricing théorie. Théorie d'évaluation 
des titres aux marchés proposée par Ross en 1976. Selon cette théorie, l'espérance de 
rendement d'un titre est liée linéairement avec plusieurs facteurs macroéconomiques. 
Souvent reconnu comme étant une alternative plus générale du modèle CAPM. 
AR -Modèle autorégressif. Modèle dont la variable dépendante est fonction linéaire de ces 
valeurs précédentes, souvent utilisé en analyse de série chronologique. 
ARCH -Modèle d'hétéroscédasticité conditionnelle autorégressive ou autoregressive 
conditional heteroskedasticity. Modèle dont la variance est une fonction linéaire des 
termes d’erreur carrés décalés. 
CAPM -Modèle d'évaluation des actifs financiers ou capital asset pricing model. Modèle 
d'évaluation d'actifs sous conditions d'équilibre proposé par Sharpe en 1964. Suppose 
que l'espérance de rendement d'un titre est liée linéairement avec la prime de rendement 
du marché.  
COMPUSTAT -Base de données publiée par Standard and Poor's. Couvre plus de 99 000 titres 
financiers. 
262 
 
©Philippe-Olivier Blanchet, 2016   
  
CRSP -Base de données publiée par le Center for Research in Security Prices. Reconnue pour 
la qualité de l'information financière et pour le contrôle du biais de survie.  
CT -Régression en coupe transversale. Dans le contexte d'évaluation d'actifs, les 
rendements ou rendements excédentaires de plusieurs titres ou portefeuilles pour une 
même période sont régressés sur leur exposition aux facteurs de risque. 
Distance HJ -Mesure statistique proposée par Hansen et Jagannathan en 1997. Apparenté au GMM 
et au modèle de forme SDF, la mesure remplace la distance J de Hansen lorsque le 
choix de la matrice est spécifié selon l'étude de Jagannathan et Wang de 1996. 
Distance J -Mesure statistique proposée par Hansen en 1982. Apparenté au GMM la mesure teste 
la validité des conditions de moments du modèle par rapport aux données. 
E/P -Ratio des bénéfices nets par actions sur le prix par actions ou earnings- price ratio. 
EIV -Biais de l'erreur dans la variable ou error in variable. Biais provenant de l'utilisation 
d'un estimateur comme variable indépendante dans une régression. Ce biais à tendance 
à sous-estimer les erreurs types des estimateurs, ce qui biaise à la hausse leur niveau de 
signification statistique lors de tests d'inférence statistique. 
FIML -Maximum de vraisemblance à information complète ou full information maximum 
likelihood. Méthode économétrique apparentée à la méthode de maximum de 
vraisemblance, utilisée en présence de données manquantes. 
GARCH -Modèle d'hétéroscédasticité conditionnelle généralisée autorégressive ou general 
autoregressive conditional heteroskedasticity. Modèle économétrique issu du modèle 
ARCH, ajoutant au processus ARCH un terme autorégressif de la variance. 
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GLS -Méthode des moindres carrés généralisés ou generalized least squares.Méthode 
économétrique utilisée pour estimer les paramètres d'un modèle linéaire lorsqu'il y a 
présence d'hétéroscédasticité ou d'autocorrélation. L'implémentation de cette méthode 
est cependant plus restrictive que le GMM. 
GMM -Méthode des moments généralisée ou general method of moments. Méthode 
économétrique se basant sur la méthode des moments en utilisant plus de conditions de 
moment qu'il y a de paramètre à estimer. La méthode ne pose aucune hypothèse sur la 
distribution des données, permet une estimation en simultanée des paramètres et est 
robuste en présence d'autocorrélation et d'hétéroscédasticité.  
GRS -Test statistique proposé par Gibbons, Ross et Shanken en 1989. Le test vérifie si les 
ordonnées à l'origine d'un ensemble de régressions en série chronologies sont 
conjointement différentes de zéro. 
HML -Facteur réplicateur de l'effet BE/ME. Signifiant élevé moins faible ou high minus low, 
ce facteur proposé par Fama et French en 1993 équivaut au rendement moyen de la 
différence entre les rendements du portefeuille de titres à ratio BE/ME élevé et les 
rendements du portefeuille de titres à ratio BE/ME faible. 
ICAPM -Modèle intertemporel d'évaluation des actifs financiers ou intertemporal capital asset 
pricing model. Modèle d'évaluation d'actifs sous conditions d'équilibre proposé par 
Merton en 1973. Contrairement au CAPM, suppose que les investisseurs veulent se 
protéger contre des changements dans les futures opportunités d'investissement. 
IVE -Estimation par variables instrumentales ou instrumental variable estimation. Méthode 
économétrique utilisée lorsque les variables indépendantes sont corrélées avec les 
termes d’erreur. La variable instrumentale doit être fortement corrélée avec la variable 
indépendante endogène, mais ne doit pas être corrélée avec le terme d'erreur. Voir 2SLS 
pour une méthode d'application. 
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M-GARCH -Modèle d'hétéroscédasticité conditionnelle autorégressive généralisé multivarié ou 
multivariate general autoregressive conditional heteroskedasticity. Généralisation du 
modèle GARCH dans un contexte multivarié. 
MLE -Estimation par maximum de vraisemblance ou maximum likelihood estimation. 
Méthode économétrique qui tente de déterminer les paramètres optimaux pour un 
échantillon de données afin de maximiser la vraisemblance que la distribution de celle-
ci concorde avec la distribution imposé par l'économétricien. 
NASDAQ -National Association of Securities Dealers Automated Quotations. Marché boursier 
américain, second marché en importance au États-Unis. 
NL3SLS -Méthode des moindres carrés non linéaires à trois étapes ou nonlinear three-steps least 
squares. Méthode économétrique utilisée dans un contexte multivarié de régression non 
linéaire en présence d'hétéroscédasticité. Les deux premières étapes estiment selon le 
2SLS la matrice de covariance des termes d’erreur. Cette matrice est alors réutilisée 
dans la dernière étape pour déterminer les estimateurs finaux. 
NLSUR -Régression non linéaire apparemment indépendante ou nonlinear seemingly unrelated 
regression. Méthode économétrique utilisé dans un contexte multivarié où les termes 
d’erreur sont liés d'une régression à l'autre ou il y a une différence entre le nombre de 
facteurs d'une régression à l'autre.  
NYSE -New York Stock Exchange. Marché boursier américain, renommé NYSE Euronext 
suite à une fusion avec le European Exchange en 2007. Plus grand marché boursier 
selon la capitalisation boursière des titres échangés sur ce marché. 
OLS -Méthode des moindres carrés ou ordinary least squares. Méthode économétrique 
utilisée pour estimer des paramètres d'une relation linéaire en minimisant la distance 
au carré entre les observations et les prévisions de la régression. 
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PL -Modèle Premium-Labor proposé par Jagannathan et Wang en 1996. ce modèle à trois 
facteurs introduit au CAPM un facteur de sensibilité du bêta au cycle économique et 
un facteur de capital humain. 
Ratio BE/ME -Ratio de la valeur au livre de l'équité sur la valeur au marché de l'équité ou book to 
market ratio. 
Ratio C/P -Ratio des flux monétaires par actions sur le prix par actions ou cashflow to price ratio. 
S&P500 -Indice Standard and Poor 500. Indice de titres américain constitué de 500 titres listés 
sur le NYSE ou NASDAQ. 
SC -Régression en séries chronologiques. Dans le contexte d'évaluation d'actifs, les 
rendements d'un titre ou un portefeuille sur plusieurs périodes sont par rapport à un ou 
plusieurs facteurs de risque. 
SDF -Facteur d'escompte stochastique ou stochastic discount factor. Forme de modèle 
d'évaluation d'actifs qui utilise la notion d'actualisation des flux monétaires espérés d'un 
titre par un taux d'escompte.  
SMB -Facteur réplicateur de l'effet taille. Signifiant petit moins grand ou small minus big, ce 
facteur proposé par Fama et French en 1933 équivaut au rendement moyen de la 
différence entre les rendements du portefeuille de titres à petite capitalisation et les 
rendements du portefeuille de titres à grande capitalisation. 
WLS -Méthode des moindres carrés pondérés ou weighted least squares. Méthode 
économétrique apparentée au GLS, utilisée en présence d'hétéroscédasticité, mais 
suppose que les termes d'erreur ne sont pas corrélés. 
 
